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This  thesis  investigates  the  nonlinear  macroeconomic  effects  of  fiscal  and  uncertainty 
shocks.  It  comprises  three  contained  chapters,  each  one  of  them  being  self‐contained.  In 
each  chapter,  theoretical  predictions  coming  from  theoretical  models  are  presented  and 
discussed. Such predictions are then tested using state‐of‐the‐art econometric techniques.    




I  employ  a  measure  of  anticipated  fiscal  shocks  defined  as  the  sums  of  expectations’ 
revisions  over  future  fiscal  spending.  This  variable  is  shown  to  carry  relevant  information 
about movements on government spending. My results indicate that fiscal multipliers during 
recession  is both  statistically  larger  than  in expansions and greater  than one.  Importantly, 
consumer  confidence  is  shown  to  play  a  decisive  role  on  determining  the  effects  of  an 
anticipated  spending  shock  within  nonlinear  framework.  In  particular,  the  response  of 
confidence  is  key  in  explaining  the  statically  larger  fiscal  multiplier  during  recessions. 
Moreover, the role of confidence is found to be relevant for the transmission of anticipated 
shocks  only.  These  results  qualify  confidence  as  a  key  ingredient  for  understanding  the 
transmission of fiscal news shocks (as opposed to unanticipated fiscal shocks). 
The second chapter  is  titled “Fiscal‐Monetary Policy Mix  in Recessions and Expansions”. 
This  study  investigates  the  role  of  monetary  policy  in  determining  the  size  of  the  fiscal 
spending multiplier  in  recessions  and  expansions  as  for  the U.S.  economy.  To  this  end,  I 




larger  than  one  and  statistically  different  from  that  corresponding  to  expansions. 
Importantly, the role of monetary policy during recessions triggers a crowding out effect. In 
particular, a counterfactual exercise clearly have the role played for the systematic policy to 
emerge.  These  findings  highlight  the  importance  of    jointly  consider monetary  and  fiscal 
indicators when studying the effects of a fiscal stimulus.   
The  third  chapter  titled  “Economic Policy Uncertainty Spillovers  in Booms and Busts”  is 
joint paper with Giovanni Caggiano and Efrem Castelnuovo. This  study aims at quantifying 
the  impact of economic policy uncertainty  shocks originating  in  the U.S. on  the Canadian 
business cycle  in booms and busts.  It does so by employing a nonlinear Smooth‐Transition 
VAR model to identify and simulate an increase in the U.S. economic policy uncertainty on a 
number of Canadian macroeconomics variables,  including real activity  indicators  (industrial 




effects. Uncertainty shocks originated  in  the U.S. explain about  the 27% of  the variance of 
the 2‐years ahead forecast error of the Canadian unemployment rate  in periods of slack vs. 
8% during economic booms. Counterfactual simulations lead to the identification of a novel   




















comprende tre capitoli, ciascuno dei quali è  independente dagli altri.  In ciascun capitolo,  le 
predizioni teoriche derivanti da modelli macroeconomici vengono presentate e discusse. Tali 
predizioni  sono  poi  testate  empiricamente  utilizzando  tecniche  econometriche 
all'avanguardia. 
Il  primo  capitolo  si  intitola  “News  in  State‐Dependent  Fiscal  Multipliers:  The  Role  of 
Confidence”.  Questo  studio  analizza  il  ruolo  giocato  dalla  fiducia  dei  consumatori  nella 
determinazione degli effetti reali che shock di spesa pubblica non previsti hanno sul  livello 
della  produzione  in  recessione  e  in  espansione  utilizzando  un  modello  vettoriale 
autoregressivo  “Smooth‐Transition”.  Per  tenere  conto  degli  effetti  di  anticipazione  sulla 
politica  fiscale,  utilizzo  una misura  di  shock  fiscali  previsti,  definita  come  la  somma  delle 
revisioni delle aspettative circa  il  livello futuro della spesa pubblica. Questa variabile risulta 
possedere rilevanti  informazioni circa variazioni  future effettive della spesa pubblica.  I miei 
risultati  indicano che  il moltiplicatore  fiscale durante  le  fasi  recessive è  statisticamente più 
elevato rispetto alle fasi espansive, oltre a essere maggiore di uno. In maniera importante, i 
risultati mostrano come  il  livello della  fiducia dei consumatori giochi un  ruolo decisivo nel 
determinare  gli  effetti  di  uno  shock  fiscale  non  previsto  all’interno  di  un  contesto  non‐
lineare.  In particolare,  la risposta del  livello di fiducia è cruciale nello spiegare  la differenza 
statistica  trovata  in  recessione.  Inoltre,  il  ruolo  del  livello  della  fiducia  è  rilevante  per  la 
trasmissione  soltanto  degli  shock  previsti  di  politica  fiscale.  Questi  risultati  qualificano  il 




dei  moltiplicatori  fiscali  in  recessione  e  in  espansione  per  l’economia  degli  Stati  Uniti.  A 
questo  scopo, quantifico  i moltiplicatori  fiscali utilizzando un modello VAR non  lineare che 
include variabili sia fiscali che monetarie. Per separare gli shock fiscali anticipati da quelli non 
anticipati, utilizzo sia variabili di spesa pubblica che  la misura di “news” fiscale proposta da 
Ramey  (2011  QJE).  I  miei  risultati  indicano  che  il  moltiplicatore  fiscale  in  recessione  è 
maggiore  di  uno  e  statisticamente  differente  da  quello  che  si  ottiene  in  espansione.  In 
maniera  importante,  il  ruolo  della  politica  monetaria  in  recessione  comporta  un  effetto 
spiazzamento.  In  particolare,  un  esercizio  controfattuale  mostra  in  maniera  chiara  come 
emerga il ruolo giocato dalla politica monetaria. Questi risultati sottolineano l’importanza di 
considerare  in maniera  congiunta  indicatori  fiscali  e monetari  per  analizzare  gli  effetti  di 
politiche fiscali espansive.  
Il terzo capitolo  intitolato “Economic Policy Uncertainty Spillovers  in Booms and Busts” è 




origine  negli  USA  sull’andamento  del  ciclo  economico  canadese  in  recessione  e  in 
espansione. A tal fine, utilizziamo un modello vettoriale autoregressivo “Smooth‐Transition” 
per  identificare  e  analizzare  gli  effetti  di  un  aumento  del  livello  di  incertezza             
economico‐politica negli USA    su una  serie di  variabili macroeconomiche  canadesi,  inclusi 
indicatori  del  livello  dell’attività  economica  (produzione  industriale  e  tasso  di 




di  disoccupazione  canadese,  contro  un  valore  pari  a  8%  in  fasi  di  boom  economico. 
Simulazioni  controfattuali  identificano  un  nuovo  canale  di  contagio  dell’incertezza 
economico‐politica. In base a esso, aumenti del livello di incertezza economico‐politica negli 






























































in  expansions  and  greater  than  one.  Importantly,  consumer  confidence  is  shown  to  play  a  decisive  role  in 
determining the real effects of an anticipated spending shock within a nonlinear framework.  In particular, the 
response of confidence is key in explaining the statistically larger fiscal multiplier during recessions. Moreover, 























This  paper  quantifies  the  size  of  state‐dependent  fiscal multipliers  to  study  the  role  of 
consumer  confidence  in  determining  the  effects  that  an  anticipated  (news)  government 
spending shock has on economic activity. In doing so I identify the fundamental fiscal shocks 
and  I disentangle  the effects  that anticipated  and unanticipated  spending  shocks have on 
confidence and output during recessions and expansions. 
During  the  last years  the debate about  the  role of consumers sentiment  in determining 
the effectiveness of government policy has recovered impulse among economists and policy‐
makers. This idea relates to the Keynesian argument claiming that a fiscal stimulus boosts the 
economic  activity  during  a  recession  through  an  improvement  in  confidence.  In  a  recent 
paper  Bachmann  and  Sims  (2012)  find  empirical  evidence  indicating  that  consumers 
confidence  is  a  critical  factor  in  the  transmission  of  spending  shocks  into  the  economic 
activity  during  a  downturn.  Importantly,  they  show  that    the  main  driver  behind  the 
relationship between a  fiscal stimulus, confidence and  the subsequent economic activity  is 
the    information  regarding  future  improvements  in  fundamentals  which  follow  spending 
shocks  during  recessions. Moreover,  a  fiscal  issue  that  is  also  likely  to  critically  affect  the 
transmission of policy shocks is the anticipation effect, better known as fiscal foresight. This 
phenomenon arises from the fact that changes in fiscal policy are usually implemented with 
a  lag  so  that  agents might partially  anticipate  them  and  adjust  their decisions before  the 
policy changes take place. When studying consumers confidence, fiscal foresight implies that 
agents  may  anticipate  a  fiscal  stimulus  and  update  their  expectations  about  the  future 
fundamentals  before  the  stimulus  is  actually  implemented.  Therefore,  suggesting  that  
“news”  about  a  future  fiscal  stimulus may  be more  important  in  determining  the  role  of 
confidence than the fiscal stimulus itself. The present paper is an attempt to shed some light 





since  the  seminal  contribution  of  Blanchard  and  Perotti  (2002).  Nevertheless,  there  are 
important issues to be considered when estimating fiscal multipliers by using VARs. First and 
foremost,  in presence of  fiscal  foresight standard VAR models may not  incorporate enough 
information  to  recover  the  fundamental  fiscal  shocks.  This  is  because  agents  anticipate 
future changes (news) in the fiscal policy while the VAR econometrician can only observe the 
present  and  past  values  of  fiscal  variables.  Forni  and Gambetti  (2010)  and  Ramey  (2011)  
show that the government spending shocks estimated by using the  standard fiscal variables 




that  when  the  econometric  analysis  fails  to  address  fiscal  foresight,  the  estimated  tax 
multiplier may exhibit quantitative important biases. Secondly, estimating the effects of fiscal 
policy by using linear VARs omits the possibility that the fiscal multiplier may vary across the 
business  cycle  as  it  is  mentioned  by  the  traditional  Neo‐Keynesian  literature  and  New 
Keynesian  models  in  presence  of  the  zero  lower  bound.1  Recent  empirical  studies  have 
considered the possibility of  government spending shocks having different effects depending 
on  the  state of economy. Among others, Auerbach  and Gorodnichenko  (2012), Bachmann 
and  Sims  (2012), Mittnik  and  Semmler  (2012),  and  Baum,  Poplawski‐Ribeiro,  and Weber 
(2012)  find  the  fiscal multiplier  to be  significantly  larger during  recessions. Moreover,  in a 
recent paper Caggiano et al. (2015) estimate state‐dependent fiscal multipliers by explicitly 
addressing the fiscal foresight. To overcome the issue of non‐fundamentalness they employ a 
measure of anticipated  fiscal  shocks proposed by Forni and Gambetti  (2014). Their  results 
indicate that the fiscal multiplier is statistically larger during periods of deep recession.     
In  the  spirit of Auerbach and Gorodnichenko  (2012),    I  compute  state‐dependent  fiscal 
multipliers by employing  a  Smooth‐Transition VAR model which  allows me  to  consistently 
estimate  the  responses  to  a  spending  shock  in  recessions  and  in  expansions.  Moreover, 
following Forni and Gambetti (2014),  I account for the fiscal foresight effect by implementing 
a measure of anticipated  spending  shocks  that  conveys  relevant  information  about  future 
movements  (news)  in  government  spending.  This  measure  is  defined  as  the  sums  of 
expectations’  revisions  about  the  growth  rate  of  future  government  spending  from  the 
Survey of Professional Forecasters. As is shown in the present paper this News variable has a 
superior predictive power  in comparison to   others measures used  in the  literature. Finally, 
to  isolate  the  role  of  confidence  I  compute  the  fiscal  multipliers  for  the  counterfactual 
situation where the level of confidence remains constant (i.e., it does not react to spending 
shocks).  
My main  results  are  the  following.  First,  for  an  anticipated  (news)  spending  shock  the 
fiscal multiplier  is statistically  larger during recessions than over expansions. Moreover, the 
fiscal  multiplier  over  recession  is  statistically  larger  than  one.  Second,  a  counterfactual 
exercise which holds the level of confidence constant gives as result fiscal multipliers that are 
not anymore statistically different across regimes. This points to the role confidence as key  
in  determining  the  real  effects  that  an  anticipated  spending  shock  has  on  output within 
                                                            
1 For example  in  the  IS‐LM‐AD‐AS  the  size of  the  fiscal multiplier exhibits  large values during   periods of 
economic  slack  (the  AS  curve  is  flat  and  there  is  a  lower  crowing  out  effect  affecting  investment  and 
consumption)  and  small  values  in  economic booms  (the AS  curve  is  steep,    implying  a higher  crowding out 







nonlinear  framework. Third,  for an unanticipated spending shock  (i.e., an  innovation  in the 
fiscal variable) the multipliers are never statistically larger than one. Interestingly, in this case 
confidence  does  not  turn  out  to  be  important  in  explaining  non‐linearity.  These  findings 





factor  in  the  transmission of  spending  shocks  into  the economy activity during  recessions. 
With  respect  to  them,  I  study  the  role  of  confidence  in  determining  the  anticipated  and 
unanticipated effects of a government  spending  shock.  In  contrast  they  focus only on  the 
unanticipated  effect  of  a  fiscal  shock.  Importantly,  I  show  that  when  disentangling  the 
anticipated  and  unanticipated  effects  of  spending  shocks,  confidence  is  found  to  be  a 
relevant  ingredient  for the transmission of anticipated (news) government spending shocks 
only. This indicates that the news about  future increases in government spending are critical 
in  determining  the  relationship  between  the  consumers  confidence  and  the  subsequent 
economic  activity  when  adopting  a  spending‐based  fiscal  stimulus.  Ramey  and  Zubairy 
(2014) and Caggiano et al. (2015)  study the  non‐linearity of fiscal multipliers by accounting 
for  fiscal  foresight. While  the  former  find no  evidence  in  favour of  state‐dependent  fiscal 
multipliers, Caggiano et al.  (2015)  show  that  the  fiscal multiplier  is  statistically  larger only 
during  sever  economic  conditions.  My  contribution  complements  these  two  papers  by 









Fiscal  Foresight  arises  because  of  the  fact  that  changes  in  fiscal  policy  are  usually 
implemented with a lag so that agents might partially anticipate them by early reacting to a 
change  in spending and  taxes  (i.e.,  reacting before  its  implementation). When agents base 
their decisions on a larger information set than the econometrician has, the use of structural 
VAR  models  to  recover  the  effects  of  changes  in  fiscal  policy  is  likely  to  lead  to                             











According  to different empirical  studies    the government  spending  shocks estimated by 
using the  standard fiscal variables are Granger‐caused by the government spending forecast, 
i.e.,  the  estimated  shocks  are  non‐fundamental  because  of  the  fiscal  foresight  (Forni  and 
Gambetti,  2010  and  Ramey,  2011).  Therefore  to  properly  assess  the  effects  of    the  fiscal 
policy over the business cycle  we have to first overcome the non‐fundamentalness problem. 
This  issue may be  solved by enlarging  the  information  set used  to  estimate  the  spending 
shocks. Different approaches are proposed  in  the  literature  in order  to do  so. Ramey and 
Shapiro  (1998) use a narrative approach  to  identify government spending shocks,  they use 
the  Business Week magazine  to  construct  a  dummy  variable  reflecting  the major military 
episodes  which  anticipate  an  increase  in  the  defense  spending.  Ramey  (2011)  employs 
additional sources of information plus the Business Week, she proposes the use of a variable  
measuring the expected discounted value of government expending changes resulting from 
foreign  political  events.  Leeper,  Richter  and  Walker  (2012)  implement  a  calibrated  DSGE 
model  and  government  spending  forecast  from  the  Survey of Professionals  Forecasters  to 
account  for  the  fiscal  foresight.  Forni  and  Gambetti  (2010)  adopt  a  structural,  large 
dimensional,  dynamic  factor  model  in  order  to  enlarge  the  information  set  used  in  the 
estimation of the government spending shocks.   
In  the present  study  I use  the approach developed by Forni and Gambetti  (2014). They 
propose the use of VAR models endowed with an supplementary variable, the “government 
spending news”, containing additional  information about  future government  spending  that 
accounts  for  the  fiscal  foresight, hence solving a  fiscal  issue with  the  right  fiscal data. This 
variable  is defined as difference between  the expectation of  the agents about  the growth 
rate of government spending  for ݐ ൅ ݆   at time ݐ and the expectation at time ݐ െ 1, that  is  
݊݁ݓݏ௧ ൌ ܧ௧݃௧ା௝ െ ܧ௧ିଵ݃௧ା௝.  This  is  the  expectation  revision  representing  the  new 
information  that  becomes  available  at  time  ݐ  proportional  to  the  anticipated  shock    not 
contained  in   the fiscal variable. Thus when a government spending shock occurs at time ݐ, 
even  if  the government  spending measure  remains unchanged due  to  the  implementation 
lag, the agents know that government spending will change in the future so that they react 
by updating their expectations. In order for this variable to convey the information needed to 







the  periods  of  foresight  are  unknown. Nevertheless,  as  proposed  by  Forni  and Gambetti 
(2014),  this  problem  can  be  overcome  by  using  the  sum  of  expectations'  revisions  for  a 
horizon  long enough  to ensure  that  the  revision variable  is proportional  to  the anticipated  
fiscal shock. Therefore the “government spending news” variable is defined as follows: 
 
݊݁ݓݏ௧ሺ݆, ܬሻ ൌ ∑ ሺ௃௝ୀଵ ܧ௧݃௧ା௝ െ ܧ௧ିଵ݃௧ା௝ሻ																																															ሺ1ሻ                                
 
where  ܧ௧݃௧ା௝  represents  agents’  expectations  at  time  ݐ  for  the  growth  rate  of               
government  spending  from  quarter  ݐ ൅ ݆ െ 1  to  quarter  ݐ ൅ ݆,  and  ܧ௧ିଵ݃௧ା௝  represents 
agents’  expectations  for  the  same  variable  and  period  at  time  ݐ െ 1.  Consequently,                
ܧ௧݃௧ା௝ െ ܧ௧ିଵ݃௧ା௝ represents the new  information that becomes available to the agents at 
time  ݐ about  the growth  rate of government  spending    ݆ quarters ahead. When  ܬ  is  large 
enough  (i.e.,  ܬ ൒ ݄.)  the  variable  ݊݁ݓݏ௧  is  proportional  to  the  anticipated  government 
spending    shock. The expectations'  revisions are  constructed by using  the  forecast  for  the 
growth  rate  of  government  spending  from  the  Survey  of  Professionals  Forecasters.3  This 
survey contains the forecasts of the annualized growth rates of government spending up to 
four  quarters  ahead  starting  from  1981:Q3.  Caggiano  et  al.  (2015)  employs  the  above 
defined measure of government spending news in order to address the fiscal foresight effect 
when  quantifying  the  size  of  the  state‐dependent  fiscal  multipliers.  They  find  the  News 
variable to convey significant information about future movements in government spending. 
Next  I  perform  a  test  in  order  to  assess  the  predictive  power  of  the  different    




computed  for  different  specifications  of  ݆  and  ܬ,  and  the  VAR  estimated  government 
spending shocks. The aim of this test  is twofold,  first  is to prove that the shocks estimated 
with  standard  variables  can  be  predicted  by  the  expectations’  revisions  (i.e.,  are                        
non‐fundamental  shocks),  and  the  second  is  to  assess  the  proper  specification  of  News 
variable  that  maximize  its  predictive  power.  Notes  that  when  analyzing  the  different 
specifications of the News variable one should take into account all the variables included in 
the system under study. This  is because  the  informational power about  the movements  in 
government  spending  of  each  specification  for  ݊݁ݓݏ௧ሺ݆, ܬሻ  depends  upon  the  economic 
system  in  which  the  News  variable  is  embedded.  Therefore,  to  be  consistent  with  the 
                                                                                                                                                                                         











݊݁ݓݏ௧ሺ݆, ܬሻ is ܬ ൌ 3. 
Table 1 shows the p‐values for the Granger‐causality test of the one period‐lagged News 
variable. The top panel contains the expectation revisions and the bottom panel the sum of 
expectations'  revisions.  Observe  that  only  ݊݁ݓݏሺ1,1ሻ  and  ݊݁ݓݏሺ2,2ሻ  turn  out  to  be 











Comparison  with  Ramey’s  narrative  approach.  Another  widely  used  measure  to 
overcome the fiscal foresight effect is the variable developed by Ramey (2011). This variable 
estimates  the  expected  present  value  of  government  expending  changes  due  to  foreign 
political  events,  being  constructed  by  using  the  Business  Week  magazine  (mainly)  and 
additional newspaper sources. Below I show that the News measure conveys information to 
predict  the Ramey's  variable.  To  do  so  I  run  a  bivariate VAR with Ramey's  and  the News 
variable   ݊݁ݓݏሺ1,2ሻ    regressing  both  variables  on  their  first  lags.5  Table  2  reports  the  p‐
values of  the  t‐test  corresponding  to  the exclusion of  the  specified  variable.  I employ  the 
longest  possible  sample  of  1981:Q4‐2013:Q1.  Moreover,  given  that  the  first  twenty 





݊݁ݓݏሺ1,2ሻ  tend  to anticipate  the changes of  the Ramey’s variable, being  this behavior    in 
line with the Granger‐causality test.  
                                                            
4 As Forni and Gambetti  (2014) point out, when the expectation revision  	ܧ௧݃௧ା௝ െ ܧ௧ିଵ݃௧ା௝ spans over a 
horizon ݆ too small the revision does not provide information about the government spending shocks. 








With  the  purpose  of  study  the  role  of  confidence  in  determining  the  effects  of  fiscal 
shocks during recessions and expansions I implement a Smooth‐Transition VAR model (for a 
detailed  presentation,  see  Teräsvirta,  Tjøstheim  and  Granger,  2010).  The  most  important 
advantage  of  this model  is  that  it  allows  for  responses  differentiated  across  states  of  the 
economy  (i.e.,  recession  and  expansion)  having  an  smooth  transition  from  one  state  to 
another. The model is described below: 
 
         ࢄ௧ ൌ 	ܨሺݖ௧ିଵሻમோሺܮሻࢄ௧ ൅	 ሾ1 െ ܨሺݖ௧ିଵሻሿમாሺܮሻࢄ௧ ൅ ࢿ௧,																																			ሺ2ሻ                                
 ࢿ௧	 ∼ ܰሺ0,ષ௧ሻ,																																																																																																														ሺ3ሻ                                
         ષ௧ ൌ 	ܨሺݖ௧ିଵሻષோ ൅	ሾ1 െ ܨሺݖ௧ିଵሻሿ		ષா,																																																																ሺ4ሻ                                





matrix  ષ௧.  Moreover  ષோ  and		ષா   are  the  reduced‐form  residuals  variance‐covariance 
matrices during recession and expansion. Notice that the above presented model accounts 
for  nonlinearities  coming  from  the  dynamics  of  the  system  as  well  as  from  the 






In  addition  the  index  ݖ௧    is  dated  at  ݐ െ 1  to  avoid  the  contemporaneous  feedbacks 
resulting from policy actions taken whenever the economy is in an expansion or a recession. 
In  line with  Auerbach  and  Gorodnichenko  (2012),  Bachmann  and  Sims  (2012),  Caggiano, 
Castelnuovo,  and  Groshenny  (2014),  and  Berger  and  Vavra  (2014)  I  define  the  switching 
variable  ݖ௧  as  the  standardized  seven‐quarter moving  average of output  growth  rate.  The 
parameter   ߛ  is calibrated  to 1.88  to ensure  that  the economy will be  in  recession  regime 
about 15 percent of the times, a frequency in line  with the NBER business cycle dates for the 





when   ܨሺݖ௧ሻ ൐ 0.85  in such a way  that with ߛ ൌ 1.88  the probability  to be  in recession  is  
ܲݎሺܨሺݖ௧ሻ ൐ 0.85ሻ ൎ 15%.  This  calibration  implies  ݖ௧ ൑ െ0.92%    during  the  recessionary 






last  assumption  is  that    the  estimated  impulse  responses  are  linear  and    do  not  depend 
either on the initial conditions, the sign of the shock or the size of the shock (Koop, Pesaran 
and Potter 1996). Nevertheless, as it was pointed out in Owyang, Ramey and Zubairy (2013) 





futures responses). Then even  if  I compute the responses  for an horizon of 20 quarters,  in 
order to overcome the issues above described I focus my attention on the responses during 
the first 5 quarters, being this horizon consistent with the average duration of a recession for 
the  sample  used.7  My  focus  in  the  short  run  responses  to  a  fiscal  shock  renders  much 
unproblematic the use of conditionally linear impulse responses.  
The  baseline  specification  of  the  vector  of  endogenous  variables  is  given  by                     
ࢄ௧ ൌ ሾ݃௧		ܿ݋݊ ௧݂		ݕ௧		݊݁ݓݏ௧ሿ′, where ݃௧		is  the  log  of  real  per  capita  government  spending,  




Since  nonlinear  estimation  becomes  problematic  when  too  many  parameters  are  being 
estimated, I employ a parsimonious specification of the STVAR model that includes two lags.  
Moreover,  in order  to construct  the confidence bands  I use bootstrap procedure  to obtain 
the distribution of the generated impulse responses. See Appendix A. 
Testing Non‐linearity.  In order  to assess  the presence of non‐linearity at a multivariate 
level, I carry out two tests for the baseline vector of endogenous variables ࢄ௧. First, following 
Teräsvirta  and  Yang  (2014),  I  test  the  null  hypothesis  of  linearity  for  the  dynamics  of  the 
system  in  ሺ2ሻ  against  the  alternative  of  (Logistic  Vector)  STVAR  with  a  single  switching 
variable. The result of the test points out to a clear rejection of the null hypothesis  in favour 
                                                            











The  sample period used  in  the estimation  is 1981:Q4‐2013:Q1, being 1981:Q4  the  first 
observation  available  for  the News  variable.8 Note  that  this  sample  does  not  include  the 
large  variation  of  government  spending  associated  with  the  Second  World  War  and  the 
Korean  War.  Nevertheless,  as  it  was  pointed  out  in  Blanchard  and  Perotti  (2002)  and 
Christiano  (2013)  this  two war episodes had very  special  characteristics and effects  in  the 
economy,9 making difficult  to  think  of  them  as  generated by  the  same  stochastic  process 
related  with  the  rest  of  spending  variations  observed  in  the  sample.  Therefore  using  a 
shorter sample helps to avoid inconsistent estimation of the fiscal multiplier.  





the  Index of Consumers  Expectations  from  the Michigan  Survey of Consumers.  This  index 
represents an average of  three different  forward‐looking survey questions related with  the 
expectations about the business and personal financial conditions.11 Basically,  higher values 








1981:Q3. Given  that  to  construct  the News  variable  a  time  ݐ we need  the  forecast made  at  ݐ െ 1,  the  first 
observation of the constructed series  for News variable is at 1981:Q4. 
9  For  example,  main  durables  goods  were  rationed  during  the  Second  World  War,  something  that 
constrained  the  government  spending  from  increasing  further. Moreover during  the Korean War  taxes were 
significantly raised in order to finance the increase in the military spending. 













framework  I  perform  a  Granger‐causality  test  involving  the  News  variable  computed  for 
different specifications of ݆ and ܬ, and  the fiscal shocks estimated with a STVAR not modeling 
News. First,  I estimate  the  fiscal spending shocks by employing  the Smooth‐Transition VAR 
model  ሺ2ሻ‐ሺ5ሻ  endowed  only  with  the  log  of  real  per  capita  government  spending,  the 
confidence  index   and  the  log of  real per capita output. Then  I  test whether or not    these 
shocks can be predicted by the News variable. Table 3 contains the p‐values for the Granger‐
causality  test  of  the  one  period‐lagged News  variable. Observe  that,  alike  Section  2,  the 





Following  Forni  and Gambetti  (2014),  I  estimate  the  anticipated  government  spending 
shocks by  including  the  government  spending News  variable  in  the  vector of endogenous 
variables ࢄ௧.  It  is  important to note that the forecasts used to construct the News variable 
are  likely to be driven by non‐fiscal shocks as well. Therefore, as Forni and Gambetti (2014) 
indicate,  a proper  identification  scheme would be  to order  the news measure  as  the  last 
variable  of  the  Cholesky  decomposition. Ordering  the  news  last  allows me  to  control  for 
shocks others than the fiscal news ones which may affect the forecast revisions.12 Hence, an 
anticipated government  spending  shock  is defined   as an  innovation  in  the News variable. 
Differently, an unanticipated government spending shock  is defined as an  innovation  in the 




















and  the  short‐medium  run  horizons  of    8  and  16  quarters.14  Moreover  given  that  the 
variables  enter  in  the  system  in  logs,  the  estimated multipliers  are  scaled  by  the  sample 
average of   Y/G  in order  to  transform percent  changes  into dollars  changes15. Section 4.1 
shows  the  estimates  of  the  system  ሺ2ሻ‐ሺ5ሻ    for  the  baseline  specification  of   ࢄ௧ with  an 
anticipated (news) spending shock. Additionally, for reasons of comparison  I also present the 
estimates of the linear model. In Section 4.2 I study the role of confidence by computing the 
counterfactual multipliers conditional to a  fixed  level of confidence. Finally,  in Section 4.3  I 





This  section  presents  the  estimates  for  the  baseline ࢄ௧  containing  the  log  of  real  per 
capita government spending (݃௧), the index of confidence (ܿ݋݊ ௧݂), the log of real per capita 
GDP  (ݕ௧) and  the News variable  (݊݁ݓݏ௧) with an anticipated  (news) government  spending 
shock  defined  as  the  last  shock  of  the  Cholesky  scheme.  Figure  5  compares  the  impulse 
responses  of  the  system  for  the  Smooth‐Transition  VAR  model  over  recessions  and 
expansions with  those  for  the  linear model. As we can see  in  the  linear  framework output 
has  a  small  positive  reaction  in  the  short‐medium  run which  becomes  negative  after  14 
quarters. Confidence exhibits a behavior  similar  to output, having a positive  reaction over 
the  first quarters which  is  reverted and becomes negative after 7 quarters. Moreover  the 
reaction  of  government  spending  is  smooth  and  positive  reaching  its  maximum  at  11 
quarters  before  starting  to  decrease.  This  responses would  indicate  a modest  effect  of  a 
spending shock on output, nevertheless when accounting for nonlinearities the responses of 
                                                                                                                                                                                         
maximum  response of output  to  the  impact  response of government  spending  rather  than  to  the maximum 
response  of  government  spending.  As  Ramey  and  Zubairy  (2014)  point  out,  this  kind  of  multipliers  is  not 






value for Y/G may  lead to  inflated, or at  least distorted, multiplier estimates. In the sample used  in this paper 








regime  output  has  a  small  positive  reaction  at  the  short  run  that  is  never  statistically 
different from zero. Similar to output, confidence has a strong and positive reaction during 
recessions which  is  rapidly  reverted after 4 quarters, while over expansions  its  reaction  is 
slightly  negative  and  statistically  different  from  zero  only  at  the  long  run.  In  addition  the 
reaction of government spending  is positive  for both regimes and  larger during recessions. 
Table  3  contains  the  estimated  fiscal  multipliers  for  the  baseline  specification  ࢄ௧.  The 
multiplier during recessions  is much  larger  than over expansions across  the  three different 
horizons of 5, 8, and 16 quarters, exhibiting its maximum values of 3.41 (max) and 3.70 (sum) 
at  the  short  run, and being also  statistically  larger  than one. While  in expansions  the  sum 
(max)  multiplier  is  never  larger  than  0.39  (0.67).16  The  multipliers  (max  and  sum) 
corresponding to the linear VAR are always lower than the ones related with recessions but 
larger  than  those  corresponding  to  expansions,  thus  suggesting    that  the  linear  model 






The  aim  of  this  exercise  is  to  test  if  the  difference  in  multipliers  between  regimes  is 
statistically different from zero. Given that my focus is on the short run, I present the results 
of the test  for the horizon of 5 quarters. This  length of time  is consistent with the average 
duration of a  recession  in  the data. Nevertheless,  the  results here presented are  robust  to 
the  different  horizons  of  8  and  16  quarters  (results  not  shown  here,  but  available  upon 
request). The top levels of Figure 6 depicts the distribution of the difference for the max and 
sum multipliers with 68 %  confidence  intervals. Note  that  in both  cases  the  zero  line  lies 
outside the confidence  intervals, therefore providing evidence  in favour of state‐dependent 
















What  is  the  role of confidence within nonlinear  framework? Does  it matter  for  the  real 
effects of anticipated (news) fiscal shocks? The role of consumers confidence on the business 
cycle has been widely discussed in the literature since Keynes featured the concept of animal 
spirits. This  concept  relies on  the  idea  that  changes  in agents’  sentiment about economic 
activity account for important fluctuations in aggregate consumption, which in turn account 
for large fluctuations in output. Observe from Figure 5 that confidence and output positively 
and  largely reacts  to an unanticipated government spending shock during  recessions while 




conditional  to  a  fixed  level  of  confidence  (i.e.,  the  confidence  response  to  an  increase  in 
government  spending  (news)  is offset by  another  shock  such  that  the  level of  confidence 
remains unchanged). Following the   approach adopted by Sims and Zha (2006) I generate a 
hypothetical  sequence  of  confidence  shocks  in  order  to  held  the  response  of  confidence 
fixed to zero at each horizon, in such a way that the output response reflects the effect of an 
anticipated (news) government spending shock in a hypothetical situation where confidence 
is  held  constant.19  The  last  rows  of  each  panel  in  Table  3  shows  the  counterfactual  fiscal 
                                                            
18 The series for taxes are drawn from the table 3.1 of the Bureau of Economic Analysis and constructed by 
subtracting  from  the current  receipts    the social benefits. The nominal series are converted  in  real  terms by 
using the GDP deflator. Moreover the  variable is expressed  in per capita terms by dividing by the civilian non‐






that  the  agents  are  repeatedly  surprised  by  the  hypothetical  policy  shocks without  adapting  their  forecast 
process of  the  economy  to  the new policy. Nevertheless,  as    Sims  and  Zha point out,  this  is  an  acceptable 
assumption  to entertain. This  is because  it would  take some  time  for  the agents  to  learn  that policy will not 
respond, since  it  is  illogical  to assume  that  they will  immediately and  fully understand  the policy change and 
take it as permanent. Therefore this kind of approach is more suitable for a short run analysis like mine, given 
that  it  is  reasonable  to  assume  that  the  agents  will  be  surprised  by,  in  my  case,  confidence  shocks  for  5 





run, during  recessions  the counterfactual multipliers  (max and sum) are significantly  lower 
than  the  baseline  multipliers,  while  over  expansions  the  constrained  multipliers  show  a 
modest  variation  with  respect  to  its  unconstrained  counterpart.  As  a  consequence,  the 
difference  in multipliers  between  regimes  shrinks.  Then,  as  in  the  previous  section,  I  test 
whether or not the counterfactual multipliers are statistically different across regimes. From 
the  bottom  levels  of  Figure  6  it  is  easy  to  observe  that  now  the  difference  in multipliers 




response  is  key  in  explaining  the  statistically  different  fiscal  multipliers.  A  possible 
explanation to this might be given by the fact that during recessions the level of confidence is 
lower  than usual  (see  Figure 4), hence  an  anticipated  (news)  government  spending  shock 
generates a boost  in confidence, which  in  turn stimulates output. While during expansions 
an innovation in government spending  does not further increase confidence which is already 
at normal levels, thus having a modest effect on output. Importantly, my results are robust to 
the  different  horizons  of  8  and  16  quarters  (figures  not  shown  here,  but  available  upon 
request). These findings are  in  line with those from Bachmann and Sims (2012).  In addition 
to  them,  my  analysis  account  for  the  fiscal  foresight  effect,  what  allows  me  to  properly 
identify the fundamental fiscal shocks differentiating the anticipated from the unanticipated 
fiscal  effects.  22  This  identification  approach  also  permits me  to  detect which  of  the  two 










two  important  objections  to  their  exercise.  First,  they  estimate  the  fiscal  multipliers  for  an  unanticipated 
government spending shock defined as an  innovation  in the government spending variable. As Ramey  (2011) 
indicates,  this procedure  is not  valid given  that her News  variable does not  fully  capture all  the  anticipated 
changes in government spending, it only considers changes related with military events. Therefore if one realize 
an  exercise  as  Bachmann  and  Sims  do,    the  estimated  spending  shocks will  include  anticipated  changes  in 
government spending  that are not captured by the Ramey’s variable (not military related), i.e., the shocks are 
non‐fundamental.  Secondly,  Ramey  (2011)  shows  that  her  variable  has  a  low  predictive  power  about 






Which  is  the  effect  of  an  unanticipated  spending  shock?  Disentangling  the  effects  of 
unanticipated and anticipated fiscal shocks may be key in explaining why  confidence matters 
for the state‐dependent fiscal multipliers. Aiming to do so, I compute the IRFs and multipliers 
for  an  unanticipated  government  spending  shock  defined  as  the  first  of  the  Cholesky 
decomposition for the baseline specification ࢄ௧. Then I compare the results from this section 
with the case of anticipated (news) spending shocks. Figure 7 depicts the impulse responses 
of  the  system. Note  that  in  contrast with  the previous  sections,  during  recessions  output 
immediately  reacts  on  impact  and  remains  almost  constant  for  a  few  quarters  to  then 
significantly  fall. Government  spending  itself  behaves  similar  to  output  during  recessions, 
strongly  increasing  at  the  very  short horizon  to  then  start  to  fall. Observe  that  the  above 
listed differences are more marked  in the  linear model. While the responses of output and 
government spending differ  from  the anticipated  fiscal shock,  the shape of  the confidence 
reaction  does  not  exhibit  important  alterations.  Table  4  contains  the  estimated  fiscal 






are  so  much  lower  than  the  unconstrained  ones,  while  during  recessions  the  difference 
between the counterfactual and the baseline multipliers  is not that  large. Hence, unlike the 
previous  section,  during  recessions  the  size  of  the  fiscal multiplier  does  not  seem  to  be 
significantly  reduced  when  confidence  is  held  constant.  Following  this  analysis  Figure  8 
shows the distribution of difference in multipliers between recessions and expansions for the 
unconstrained (top panel) and the counterfactual (bottom panel) multipliers. Note that now 
the  difference  in  multipliers  (max  and  sum)  is  always  different  from  zero  even  for  the 
counterfactual  case,  suggesting  that  for  an unanticipated  government  spending  shock  the 
confidence reaction does not explain nonlinear fiscal multipliers.  
Recalling   that the measure of confidence conveys consumers expectations about future 
economic activity,  these results  indicate  that a news shock provides  information related  to 
future movements  in  government  purchases which  significantly  influences  the  consumers 
expectations about the economy, which  in turn determines an  important fraction of output 
level,  and  hence  the  fiscal multiplier,  during  recessions. While  an  innovation  in  the  fiscal 
spending  variable  lacks  this  kind of  information, being  the  consumer expectation  reaction 
unable to explain the difference  in fiscal multipliers. Therefore the overall findings   suggest 







anticipated  (news)  government  spending  shock  has  on  the  economic  activity  within 
nonlinear framework. To do so  I quantify the size of the fiscal multiplier by  implementing a 
Smooth‐Transition VAR model endowed with government spending, confidence, output and 
a  measure  of  government  spending  news.  This  exercise  allows  me  to  identify  the 




revisions  from  the  Survey  of  Professionals  Forecasters.  I  show  that  such  a  measure  of 
spending news  is able  to predict both  the  future movements  in government spending and 
other measure of fiscal news used in the literature. 
My  results point  to a positive and  significant  response of  confidence and output  to an 
anticipated  (news)  spending  shock  during  recessions.  Differently,  over  expansions,  the 
responses are statistically  insignificant. The fiscal multiplier during recessions  is found to be 
statistically  larger  than  one  and  different  from  the  one  estimated  over  expansions. 
Importantly,  I show that when confidence  is held constant the multipliers are not anymore 
statistically  different  across  regimes.  This  result  points  to  the  role  of  confidence  as  a  key 
driver of the response of output to anticipated fiscal stimulus during recessions. 
Finally,  I  contrast  the  previous  results  with  those  conditional  on  an  unanticipated 
government  spending  shock.  I  find  the  fiscal multiplier  in  general  to  be  lower  than  that 
corresponding  to  the  anticipated  spending  shock,  and  never  statistically  larger  than  one. 
Interestingly,  for  an  unanticipated  spending  shock  confidence  does  not  turn  out  to  be 
important  in  explaining  nonlinear  fiscal  multipliers.  These  findings  indicate  that  an  
anticipated  (news)  spending  shock  provides  relevant  information  related  to  future 
movements  in  government  spending  which  significantly  influences  the  consumers 
confidence, which  in  turn  determines  an  important  fraction  of  output  during  recessions. 
While an unanticipated spending shock does not convey this kind of information. Hence, the 





public  spending when  taking expansionary  fiscal policy  in order  to  stimulate  the economic 
activity  during  recessionary  phases.  Credible  announcements  about  concrete  increases  in 









               log	L ൌ const െ ଵଶ∑ log	|ષ୲|୘୲ୀଵ െ	
ଵ
ଶ	∑ ܝ୲ᇱ୘୲ୀଵ ષ୲ି ଵૄ୲                              (A1) 
 
where ࣆ௧ ൌ 	ࢄ௧ െ ൫1 െ ܨሺݖ௧ିଵሻ൯મாሺܮሻࢄ௧ିଵ െ ܨሺݖ௧ିଵሻમோሺܮሻࢄ௧ିଵ  is the vector of residuals. 
Given  the  high  non‐linearity  of  the  model  and  its  many  parameters   
શ ൌ ሼ	ߛ, ષோ, ષா, મோሺܮሻ, મாሺܮሻሽ,  the  estimation  by  using  standard  optimization  routines 
becomes problematic. Therefore  I estimate  the model by  following  the procedure used by 
Auerbach and Gorodnichenko (2012) which is described below. 
Note  that  conditional  on  ሼ	ߛ, ષோ, ષாሽ  the  model  is  linear  in  the  lag  polynomials 
ሼમோሺܮሻ, મாሺܮሻሽ. Thus,  for a given guess on  the parameters ሼ	ߛ, ષோ, ષாሽ  I can estimate  the 
coefficients  ሼમோሺܮሻ, મாሺܮሻሽ  by  using  weighted  least  squares  where  the  estimates  of  the 
coefficients must minimize  ଵଶ	∑ ࣆ௧ᇱ௧்ୀଵ ષ௧ି ଵ࢛௧ . First we rewrite the regressors in the following 
way:  
Let ࢃ௧ ൌ ൣ	ܨሺݖ௧ିଵሻࢄ௧ିଵ		൫1 െ ܨሺݖ௧ିଵሻ൯ࢄ௧ିଵ 		… 		ܨሺݖ௧ିଵሻ	ࢄ௧ି௣				൫1 െ ܨሺݖ௧ିଵሻ൯ࢄ௧ି௣൧ be the 
extended vector of regressors and મ ൌ ሾમோሺܮሻ, મாሺܮሻሿ,  so we can write ࣆ௧ ൌ 	ࢄ௧ െ 	મࢃ௧ᇱ  . 
Therefore the objective function is: 
 




                ݒ݁ܿમᇱ ൌ ሺ∑ ሾ௧்ୀଵ ષ௧ି ଵ ⊗ࢃ௧ᇱࢃ௧ሿሻିଵ	ݒ݁ܿሺ∑ ࢃ௧ᇱ௧்ୀଵ ࢄ௧ષ௧ି ଵሻ                      (A2) 
 
This procedure works iterating on  ሼ	ߛ, ષோ, ષாሽ , obtaining મ	and the likelihood (A1) for each 
set  of  values  for  ሼ	ߛ, ષோ, ષாሽ  until  the  optimum  is  achieved.  Because  the model  is  highly 
nonlinear in its parameters, several local optima might be founded; therefore one should try 
different starting values forሼ	ߛ, ષோ, ષாሽ. 
To  ensure  that  the  matrices  ሼષோ, ષாሽ  are  positive  definite  I  work  with  an  alternative 









To  implement CH   we use Metropolis‐Hastings   algorithm. For a starting value શሺ଴ሻ, the 
procedure to construct chains of length N  is  as follows : 
Step 1:                                                                                                                                                
Draw a candidate vector of parameters values as દሺ௡ሻ ൌ 	શሺ௡ሻ ൅ ࣒ሺ௡ሻ    for the chain’s   n+1 
state , where શሺ௡ሻ  is the current  n  state of the vector of parameters values in the chain and 
࣒ሺ௡ሻ  is a vector of  i.i.d. shocks  taken from  N(0;	ષஏ) where 	ષஏ  is a diagonal matrix. 
Step 2:                                                                                                                              
Take the chain’s   n+1 state as શሺ௡ାଵሻ ൌ દሺ௡ሻ with probability	݉݅݊	ሼ	1	, ܮሺદሺ௡ሻሻ/ܮሺશሺ௡ሻሽ, where 
ܮሺદሺ௡ሻሻ  is  the  value  of  the  objective  function  conditional  on  the  candidate  vector  of 





by using maximum  likelihood  to estimate ષோ and ષா,  these estimates are used as starting 
values  .  By  using  the  estimates   ષோ  and ષா     and  a  calibrated  ߛ  I  can  obtain ષ௧.  Finally, 
conditional on ષ௧ we compute  the starting values  for  the  lag polynomials ሼ	મோሺܮሻ, મாሺܮሻ} 
using the equation (A2). The initial matrix 	ષஏ is calibrated to one percent of the parameters 
values,  then  is  adjusted  “on  the  fly”  for  the  first  20.000  draws  in  order  to  generate  an 
acceptance rate of around 0.3, as is proposed for this kind of simulations. I employ 100.000 
draws for my estimates, and drop the first 20.000 draws. 
Following CH,	શഥ ൌ 	 ଵே ∑ શሺ௡ሻே௡ୀଵ  is a consistent estimate of  શ  under standard regularity 
assumptions on maximum  likelihood estimators. Furthermore  the covariance matrix of  the 
estimate of  શ is given by  ࢂ ൌ 	 ଵே ∑ ሺશሺ௡ሻ െ શഥሻଶ ൌ ݒܽݎሺே௡ୀଵ શሺ௡ሻሻ, that is the variance of the 
estimates in the generated chain. 
In  order  to  construct  the  confidence  bands  I  use  bootstrap  procedure  with  5000 
interactions  to  obtain  the  distribution  of  the  generated  impulse  responses.  Then  the 



















Consider the ݌ െdimensional ݊‐order Taylor approximation around ߛ ൌ 0   of the  logistic 
STVAR model ሺ2ሻ: 
 





where  ࢄ௧ ൌ ሾ݃௧		ܿ݋݊ ௧݂		ݕ௧		݊݁ݓݏ௧ሿ′  is  the  ሺ݌ ൈ 1ሻ  baseline  specification  of  vector  of 
endogenous  variables, ࢅ௧=[ࢄ௧ିଵ, …	, ࢄ௧ି௞, ࢻ]  is  the  ሺ݇ ൈ ݌ ൅ ݍሻ ൈ 1ሻ  vector  of  exogenous 
variables including endogenous variables lagged ݇ times and a column vector of constants ࢻ, 
and ݖ௧ is the switching variable. Moreover દ଴ and દ௜ are matrices of parameters. Following 
Teräsvirta and Yang (2014), the null hypothesis of linearity is  ܪ଴ ∶ 	દ௜ ൌ ૙	∀	݅. In the present 
paper  I  fix  the  value of  the order of  the  Taylor  approximation  to ݊ ൌ 1.  Furthermore  the 














                                    ܮܯఞమ ൌ ܶݐݎሼࡾࡿࡿ଴ିଵሺࡾࡿࡿ଴ െ ࡾࡿࡿଵሻሽ	 
                                                           ൌ ܶሺ݌ െ ݐݎሼࡾࡿࡿ଴ିଵ െ ࡾࡿࡿଵሽሻ																																														ሺA4ሻ                          
 
where  ݐݎሼ∙ሽ  indicates  the  trace of  a matrix. Note  that under  the null hypothesis,  the  test 
statistic has an asymptotic ߯ଶ distribution with ݊݌ሺ݇݌ ൅ ݍሻ degrees of  freedom  (36  in my 
case). The value of the test for the model in ሺ2ሻ is ܮܯ ൌ 125 with a corresponding  p‐value 
equal  to  zero.  Therefore,  I  reject  the  null  hypothesis  of  linearity  in  favour  of  a  STVAR 
specification of the model. Furthermore, the null hypothesis of linearity can be rejected also 






the  alternative  of  Smooth  Transition.  The  proposed  test  assumes  that  an  spectral 
decomposition of the time‐varying error covariance matrix exists such that: 
 
ષ௧ ൌ ࡼ઩௧ࡼᇱ																																																																					ሺA5ሻ                     
 
where the ࡼ is a time‐invariant orthogonal matrix  such that ࡼࡼᇱ ൌ ࡵ௣,  ࡵ௣ being an identity 
matrix, and ઩௧ ൌ ݀݅ܽ݃ሺߣଵ௧, … , ߣ௣௧ሻ	  whose elements are all positive. Notice that the above 
equations implies that the covariance matrix is time‐varying in the way that the eigenvectors 
remain constant while the corresponding eigenvalues are allowed to vary over time. 
 Under this assumption, the log‐likelihood function for observation ݐ ൌ 1,… , ܶ with Gaussian 
distributed errors is: 
 














where ࣓௧ ൌ ࡼᇱࣆ௧ ൌ ൫࣓ଵ௧, … ,࣓௣௧൯ᇱ contains the errors. The null hypothesis to be tested is:  
 




















where    ෤݃௜௧ ൌ ෥߱௜௧ଶ /ߣሚ௜௧ െ 1  and    ा෥௜௧  is  a  vector  of  variables  determining  the  time‐varying 
components  ߣ௜௧.  To  test  for  the  constancy  of  the  covariance  matrix  against  a  Smooth 
Transition  specification  ा෥௜௧  is  defined  as  the  ݊‐order  Taylor  approximation  of  the  of  the 











the  estimated  residuals  ࣆ෥௧,  ݐ ൌ 1,… , ܶ.  Compute  the  corresponding  covariance 
matrix ષ෩  and the eigenvalue decomposition  ષ෩ ൌ ࡼ෩઩෩ࡼ෩ᇱ, where ઩෩ ൌ ݀݅ܽ݃൫ߣሚଵ, … , ߣሚ௣൯. 
 
2‐ Compute the transformed residuals ࣓෥௧ ൌ ࡼ෩ᇱࣆ෥௧ and  ෤݃௜௧ ൌ ෥߱௜௧ଶ /ߣሚ௜௧ െ 1, for ݐ ൌ 1,… , ܶ, 
݅ ൌ 1,… , ݌. Compute the sum of squared  ࢍ෥௜ as  ܵܵܩ௜ ൌ ࢍ෥௜ᇱࢍ෥௜. 
 
3‐ For  each  equation,  regress  ෤݃௜௧  on  ा෥௜௧.  Collect  the  residuals  ෤ૅ   and  compute  the 









It  can  be  proven  that  under  regularity  conditions  the  ܮܯ  statistic  is  asymptotically  ߯ଶ 
distributed with  ݌ ൈ ݊  degrees  of  freedom  (8  in my  case).  The  value  of  the  test  for  the 
baseline vector of endogenous variables ࢄ௧ ൌ ሾ݃௧		ܿ݋݊ ௧݂		ݕ௧		݊݁ݓݏ௧ሿ′  is ܮܯ ൌ 27.46, with a 
corresponding  p‐value  approximately  equal  to  zero.  Therefore,  the  null  hypothesis  of  




















The  index  of  Consumer  Expectation  is  composed  by  following  three  forward‐looking 
questions: 24  
Q1= Looking ahead, do you think that a year from now you (and your family living there) 
will  be  better  off  financially,  or  worse  off,  or  just  about  the  same  as  now?                     
Answer choice: Better now, Same, Worse, Don’t know. 
Q2= Now turning to the business conditions in the country as a whole, do you think that 
during  the  next  twelve months we’ll  have  good  times  financially,  or  bad  times,  or what?                     
Answer choice: Will be better off, Same, Will be worse Off; Don’t know. 
Q3=  Looking ahead, which would you  say  is more  likely‐that  in  the  country as a whole 
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Granger‐causality  test  corresponding  to  the  prediction  of  the  VAR  estimated  government 
spending shocks by the different specifications of one‐period lagged News variable. Values in 
bold  indicate  a  predictive  power  found  to  be  significant  at  a  10%  confidence  level.  The 
structural spending shocks are draw from VAR(4) containing, in the following order, the log of 

















ܴܽ݉݁ݕ௧  (1981:Q4‐2013:Q1)  0.07   






















of  Granger‐causality  test  corresponding  to  the  prediction  of  the  STVAR  estimated 
government  spending  shocks  by  the  different  specifications  of  one‐period  lagged  News 












































































































shows  the  fiscal  multipliers  conditional  to  a  fixed  level  of  confidence.  The  estimated 
multipliers are scaled by  the sample average of   Y/G  in order  to  transform elasticities  into 






























































































Table  5.  Fiscal  Multipliers:  Unanticipated  government  spending  shock.  Estimated  fiscal 
multipliers for a shock on the first variable of the baseline specification. The last rows of each 
panel (max and sum) shows the fiscal multipliers   conditional to a fixed  level of confidence. 
The estimated multipliers are  scaled by  the  sample average of   Y/G  in order  to  transform 













Figure 1. News  variable  series  and exogenous  fiscal policy episodes.  The black  solid  line 
depicts    the  series  for    ݊݁ݓݏ௧ሺ1,2ሻ.  The  vertical  blue  lines  correspond  to  the  following 
episodes:  (a)  1983Q1:  Reagan’s  “Evil  Empire”  and  “Star  Wars”  speeches;  (b)  1986Q1: 
Perestrojka;  (c) 1987Q1: Senate elections won by Democrats a quarter before;  (d) 1987Q4: 
Spending cuts as for the Pentagon; (e) 1989Q4: The fall of the Berlin Wall; (f) 2001Q4: War in 


















Figure  2. News  variable  vs. Ramey’s  variable.  The  black  solid  line  depicts    the  series  for  
݊݁ݓݏ௧ሺ1,2ሻ  and  the  red  dashed  line  draws  the Ramey’s  variable.  The Ramey’s  variable  is 
computed  as  the  present  value  of  the  expected  government  expending  changes  due  to 
foreign political events (following Ramey (2011), each observation is divided by nominal GDP 
of the previous period). Both series shown  in this Figure are standardized. The vertical blue 
lines  correspond  to  the  following  episodes:  (a)  1983Q1:  Reagan’s  “Evil  Empire”  and  “Star 
Wars” speeches; (b) 1986Q1: Perestrojka; (c) 1987Q1: Senate elections won by Democrats a 
quarter before;  (d) 1987Q4: Spending cuts as  for the Pentagon;  (e) 1989Q4: The  fall of the 

























































Figure  5.  IRFs  to  an  anticipated  (news)  government  spending  shock  normalized  to  one: 
Recession vs. Expansion. The blue circled  lines draw the median responses of the variables 
during expansions while the red solid  lines depict the median responses during recessions. 
The black dash‐crossed  lines  indicate  the median  responses  for  the  linear model. The 68% 
confidence bands  are  shown by  the blue dashed  lines  (expansions)  and  the  shaded  areas 
(recessions).  The  shock  is  the  last  of  the  Cholesky  decomposition  for  the  baseline 
specification including, in the that order, the log of real per capita government spending, the 
confidence  index,  the  log  of  real  per  capita  GDP  and  the  News  variable.  The  output 












government  spending  shock.  The    histograms  depict  the  distribution  of  the  difference  in 
multipliers  (max  and  sum)  for  the  short  run  of  5  quarters.  The  top  panel  shows  the 
distributions for the baseline specification while the bottom panel draws the distributions for 
the  counterfactual  specification  conditional  to a  fixed  level of  confidence. The  red dashed 
lines  represent  68%  confidence  intervals.  The  empirical  densities  of  the  difference  in 
multipliers are obtained by subtracting a  realization of  the multiplier  in expansions  from a 
realization of  the multiplier  in  recessions  for a number of  times equal  to 5,000. Note  that 












Figure  7.  IRFs  to  an  unanticipated  government  spending  shock  normalized  to  one: 
Recession vs. Expansion. The blue circled  lines draw the median responses of the variables 
during expansions while the red solid  lines depict the median responses during recessions. 
The black dash‐crossed  lines  indicate  the median  responses  for  the  linear model. The 68% 
confidence bands  are  shown by  the blue dashed  lines  (expansions)  and  the  shaded  areas 
(recessions).  The  shock  is  the  first  of  the  Cholesky  decomposition  for  the  baseline 
specification including, in the that order, the log of real per capita government spending, the 
confidence  index,  the  log  of  real  per  capita  GDP  and  the  News  variable.  The  output 












Figure  8.  Difference  in  multipliers  between  expansions  and  recessions:  Unanticipated 
government  spending  shock.  The    histograms  depict  the  distribution  of  the  difference  in 
multipliers  (max  and  sum)  for  the  short  run  of  5  quarters.  The  top  panel  shows  the 
distributions for the baseline specification while the bottom panel draws the distributions for 
the  counterfactual  specification  conditional  to a  fixed  level of  confidence. The  red dashed 
lines  represent  68%  confidence  intervals.  The  empirical  densities  of  the  difference  in 
multipliers are obtained by subtracting a  realization of  the multiplier  in expansions  from a 
realization of  the multiplier  in  recessions  for a number of  times equal  to 5,000. Note  that 

































































proposed by Ramey  (2011). My  results  indicate  that  the  fiscal multiplier  in  recessions  is  larger  than one and 
































the possibility of  spending‐based  fiscal  stimulus having different effects depending on  the 
stage  of  the  business  cycle.  Among  others,  Auerbach  and  Gorodnichenko  (2012,  2013a, 
2013b), Bachmann and Sims (2012), Mittnik and Semmler (2012), Baum, Poplawski‐Ribeiro, 
and Weber  (2012), Caggiano  et  al.  (2015),  Figueres  (2015)  find  the  fiscal multiplier  to  be 
significantly  larger  during  recessionary  times. On  the  contrary,  Ramey  and  Zubairy  (2014) 





might  incorrectly  attribute  the  fluctuations  to  the wrong  source. Davig  and  Leeper  (2010) 





To  study  the  effects  of  an  increase  in  government  spending  I  quantify  the  size  of             
state‐dependent  fiscal multipliers by employing a Smooth Transition Vector Autoregressive 
(STVAR) model which allows me to consistently estimate the responses to a spending shock 
in  recessions  and  expansions.  The  monetary  variables  included  in  the  model  are  the 
Consumer Price index and the corporate bond spread rate defined as the difference between 
the BAA and  the AAA  short  run Moody’s  corporate bond  rate. My  focus on  the  corporate 
bond  spread  is motivated by  the  relevance  that  this monetary  indicator has  in  explaining 
                                                            
1 An example  is  the  IS‐LM‐AD‐AS model. According  to  this model  the  size of  the  fiscal multiplier  reaches 
large values during   times of economic downturn  ( as the AS curve  is flat, there  is a  lower crowing out effect 
harming  investment and  consumption) and  small values when  the economy  is booming  ( as  the AS  curve  is 
steep,    there  is a higher  crowding out effect).  Furthermore, Eggertsson  (2009), Christiano, Eichenbaum, and 
Rebelo (2011) and Woodford (2011) study the effects of a government spending shock within a New Keynesian 
framework. They show that when the nominal interest rate is binding the zero lower bound, a deficit financed 





movements on private  investments and  consumption,  two  important  components of  total 
output. Several studies have found movements in corporate bond spreads to convey relevant 
information  on  the  evolution  of  the  real  economic  activity  that  affects  the  main 
macroeconomics  indicators  (see,  among  others,  Gertler  and  Lown,  1999;    Zhang,  2002; 
Gilchrist, Yankov and Zakrajšek, 2009; Faust et al., 2011; and Gilchrist and Zakrajšek, 2012). 
Importantly,  Zhang  (2002)  shows  that  the  corporate  bond  spread  features  a  significant 
nonlinear dynamic across the business cycle, hence is a more suitable indicator to include in 
the  framework  of  the  present  study.  In  addition,  unlike  other  normally  used  monetary 
variables as the three‐month Treasury Bill and the Fed Fund rate, the corporate bond spread 
is likely to be less affected for the zero lower bound episodes present in my sample.  
Moreover,  to  identify  the  fundamental government  spending  shocks  I enrich  the model 
with the measure of spending news developed by Ramey (2011). This variable captures the 
expected present  value of  government expending  changes due  to  foreign political events, 
being constructed by using the Business Week magazine (mainly) and additional newspaper 
sources. The main advantage of using this variable is that, in contrast to other measures used 
in  the  literature,  the Ramey variable covers a  longer sample  including several  recessionary 
episodes and thus allows for a more precise estimation of the fiscal stimulus effects.  
Furthermore, to estimate the fiscal multiplier  in recessions and  in expansions, I compute 
Generalized  Impulse Response Functions  (GIRFs) which allow  for endogenize  the  transition 
from a state to another after that a fiscal spending shock takes place. As Koop, Pesaran and 
Potter  (1996) point out  the GIRFs are history‐dependent.  In a recent paper Caggiano et al. 
(2015)  find  that  the estimated  fiscal multiplier  is  statistically different across  states of  the 
economy  only  for  initial  histories  belonging  to  deep  recessions  and  strong  expansions. 
Therefore,  in  the present  study  I  focus my attention on  these  two extremes events of  the 




determining  the  effectiveness  of  a  fiscal  stimulus,  I  compute  the  fiscal multiplier  for  the 
hypothetical situation where the spread bond rate remains constant, i.e., is does not react to 
movements in the system due to government spending shocks. 
My  main  results  are  the  following.  First,  the  fiscal  multiplier  during  recessions  is 
statistically  larger  than  that corresponding  to expansions. Moreover,  the  fiscal multiplier  in 
recessions is statistically larger than one. Second, corporate bond spread positively reacts to 
a  spending  shock during  recessions,  thus  suggesting  the existence of  a mild  crowding out 
effect of  a  fiscal  stimulus.  Third,  a  counterfactual  simulation  assuming  stagnant  corporate 
bond spread gives as result an even larger fiscal multiplier during recessions. In contrast, the 




The  closest  paper  to mine  is  Ramey  and  Zubairy  (2014).  They  investigate whether  the 
government  spending multiplier differs when  the  interest  rates are near  to  the  zero  lower 
bound.  They  find   no  evidence of  elevated  fiscal multipliers during  the  zero  lower bound 
state. With respect to them,  I study the role of monetary policy  in determining the   size of 
state‐dependent multipliers by explicitly insolating the response of  monetary variables to a 
government  spending  shock.  Importantly,  I  show  that  movements  in  monetary  variables 
matter to determine the size of the fiscal multiplier during an economic slack. In particular, a 
government spending shock  is  found    to  trigger an  increase  in  the corporate bond spread, 
which in turn reduces the effectiveness of a fiscal stimulus during a recession. 








To  study  the  role  played  by  monetary  policy  in  determining  the  effects  that  a  fiscal 
stimulus  has  on  the  economic  activity  I  employ  a  two‐regime  Smooth‐Transition  VAR  
(STVAR) model developed by Granger and Teräsvirta (1993). The most relevant advantage of 
this  model  is  that  it  allows  for  estimating  responses  differentiated  across  states  of  the 
economy while retaining enough information for each state.  The model is described below: 
   
         ࢄ௧ ൌ ሾ1 െ ܨሺݖ௧ିଵሻሿમோሺܮሻࢄ௧ ൅ ܨሺݖ௧ିଵሻમாሺܮሻࢄ௧ ൅ ࢿ௧																																											ሺ1ሻ                                
ࢿ௧	 ∼ ܰሺ0, ઱ሻ,																																																																																																																					ሺ2ሻ                                
	ܨሺݖ௧ሻ ൌ ሾ1 ൅ ݁ݔ݌ሼെߛ	ሺݖ௧ െ ܿሻሽሿିଵ, ߛ ൐ 0, ݖ௧~ܰሺ0, 1ሻ.																																							ሺ3ሻ            
where ࢄ௧  indicates  the  vector  of  endogenous  variables, while  	મோሺܮሻ  and મாሺܮሻ  are  the 
matrices of coefficients accounting for the dynamic of the variables in  ࢄ௧  during recessions 
and  over  expansions,  respectively.  The  vector    ࢿ௧	  contains  the  residuals  from  the  reduce 
form, with zero mean and positive definite variance‐covariance matrix	઱. Finally, the crucial 
feature  of  the  STVAR model  is  the  transition  function ܨሺݖ௧ሻ which  governs  the  transition 
from one regime  to another.   ܨሺݖ௧ሻ  is  increasing  in  the standardized  transition variable ݖ௧, 
and it also depends on the parameters ߛ and ܿ. The variable ݖ௧ is an indicator of the state of 










that when ߛ ൌ 0  the model ሺ1ሻ‐ሺ3ሻ  falls back  to a  linear model. The  location parameter ܿ 
indicates  the  midpoint  of  the  transition,  i.e.,  it  represents  the  inflection  point  in  which  





the  log  of  the  real  per  capita  government  spending,	ݐ௧  is  the  log  of  real  per  capita  tax 
revenues,  ݕ௧	is the log of the real per capita GDP,  ܿ݌݅௧ is the log of the Consumer Price Index 
and ݏ݌ݎ݁ܽ݀௧  is the difference between the BAA and the AAA short run Moody’s corporate 




are  set  to  be  lag  polynomials  of  degree  3.  Furthermore,  following  Auerbach  and 
Gorodnichenko  (2012), Bachmann and Sims  (2012), Caggiano, Castelnuovo and Groshenny 







function  defined  as  ܨሺݖ௧ሻ஺&ீ ൌ ݁ݔ݌ሼെߛ	ሺݖ௧ െ ܿሻሽ ሾ1 ൅ ݁ݔ݌ሼെߛ	ሺݖ௧ െ ܿሻሽሿ⁄   that  indicates  the  probability  of 
begin  in a recession. Note  that,  in my setting  the probability of being  in a  recession 1 െ ܨሺݖ௧ሻ equals  to  the 
transition function used by Auerbach and Gorodnichenko (2012)  as  ܨሺݖ௧ሻ஺&ீ ൌ 1 െ ܨሺݖ௧ሻ	.  
3 The series for all the variables, with the exception of CPI, are drawn from the data set corresponding to 
Ramey  and  Zubairy  (2014).  They  provide  a  detailed  description  of  the  all  series  used  in  the  section  “Data 
Appendix”. Notice that the Ramey and Zubairy’s (2014) data set extends back until 1889. Nevertheless as the 
authors point out, due  to  the  interpolation method,  the  series  for government  spending and GDP are quite 
noisy  in  the  pre‐1939  period.  Therefore  to  avoid  that  this  behavior  affects  the  final  estimates  I    employ  a        
post‐1939 sample. The series  for CPI corresponding  to  the period 1939:Q1‐2008:Q4 are  the one provided by 























required  to estimate ߛ accurately, being unlikely  to  find  such a  clusters  in  small  samples.5 
Auerbach and Gorodnichenko (2012, 2013a) address this identification problem by imposing 
fixed  values  for  the  pair  ሼߛ, ܿሽ.  They  calibrate  ሼߛ, ܿሽ  to  match  the  observed  values  of 
transition function with the post‐WWII US recessions frequencies defined by the NBER, that 
implies values of  ߛ ൌ 1.5 and  ܿ ൌ 0. This metric provides a transition as smooth as to allow 
STVAR model to retain enough information for each regime.  
In  the  present  study  I  proceed with  the  estimation  of  the    STVAR   model  ሺ1ሻ‐ሺ3ሻ  by 
calibrating the transition function à la Aerbach and Gorodnichenko (2012). Consequently, the 
location parameter  is  set ܿ ൌ 0   and  the  smoothness parameter ߛ  is  calibrated  to 2.45  to 
ensure that the economy will be in recessions around 17 percent of the times, a frequency in 
line with  the NBER business  cycle dates  for my  sample. Hence a  recession  is defined as a 
period in which ሾ1 െ ܨሺݖ௧ሻሿ ൐ 0.83 in such a way that with ߛ ൌ 2.45 the probability to be in 
recession  is  ܲݎሺሾ1 െ ܨሺݖ௧ሻሿ ൐ 0.83ሻ ൎ 17%.  This  calibration  implies  a  threshold  value 
ݖ̅ ൑ െ0.65% during the recessionary regime (i.e., when ݖ௧ ൑ െ0.65%, ሾ1 െ ܨሺݖ௧ሻሿ ൐ 0.83). 




5 As Granger and Teräsvirta  (1993) explain, this  is because when the true ߛ  is relatively  large, then exist a 









considered  for estimating  the  fiscal multiplier. When working within a VAR  framework, an 
issue that is likely to affect the identification of the spending shocks is the anticipation effect, 
a  phenomenon  also  known  as  fiscal  foresight.  This  is  because  rational  agents  anticipate 
future  changes  (news)  in  the  fiscal  policy while VARs  only  consider  the  present  and  past 
values  of  the  fiscal  variables.  As  it  has  been  shown  by  several  studies,  in  presence  of 
anticipation effect, standard fiscal VARs may not embed enough  information to recover the 
anticipated  government  spending  shocks  (see,  among  others,  Ramey  and  Shapiro,  1998; 
Forni  and Gambetti, 2010; Ramey, 2011;  Forni  and Gambetti, 2014;  Leeper, Walker,  Yang, 
2013; Caggiano et al., 2015; Figueres, 2015). Forni and Gambetti  (2010) and Ramey  (2011) 
show  that  government  spending  shocks  estimated  by  using  standard  fiscal  VARs  are 
predictable,  i.e., are non‐fundamental.  Importantly, Leeper, Walker, Yang  (2013) prove  that 
when the econometric analysis fails to account for the anticipation effect, the estimated tax 
multiplier may exhibit quantitative important bias.  
Following  Ramey  (2011),  I  identify  the  anticipated  government  spending  shocks  by 





shows, when considering a  sample  long enough as  to  include  the  spending  shocks  related 
with  WWII  and  the  Korean  War,  her  spending  news  variable  has  a  significant  predictive 
power about movements  in government  spending. Note  that  the  sample here used  spans 
back till 1939:Q1, so that containing these two episodes. Figure 3 shows the series  for the 
Ramey variable along with  the  recessions dates as defined by  the NBER. Observe  that  the 
Ramey  variable  exhibits  variations  during  recessions  as  well  as  during  expansions,  thus 
































may  affect  the  state  of  the  model  a  time  ݐ ൅ 1  and  hence  the  corresponding  future 
responses.  Thus  nonlinear models  generates  impulse  response  functions  that  are  history‐ 
and shock‐dependent. Therefore Koop, Pesaran and Potter (1996) define a particular type of 
impulse response functions designed to tackle down these issues, called generalized impulse 





ܩܫܴܨሺ݄, ߜ௧, ࣓௧ିଵሻ ൌ ܧሾࢄ௧ା௛|ߜ௧,࣓௧ିଵሿ െ ܧሾࢄ௧ା௛|	࣓௧ିଵሿ																											ሺ4ሻ                            
 





As Koop, Pesaran and Potter  (1996) describe,  for a given  initial history ࣓௧ିଵ,  the above 
conditional expectations are estimated by randomizing over the reduce‐form residuals of the 
estimated model ሺ1ሻ‐ሺ3ሻ  in the following way: First, draw with replacement   a sequence of 
reduce‐form  residuals  ઽሺ௝ሻ∗ ൌ ሼઽ௧∗, ઽ௧ାଵ∗ , … , ઽ௧ା௛∗ 	ሽ  from  the  presumed  distribution  of  ઽො࢚. 
Second, recover the structural shocks ሼ܍௧∗, ܍௧ାଵ∗ , … , ܍௧ା௛∗ ሽ by orthogonalizing the reduce‐form 
residuals as ܍ሺ௝ሻ∗ ൌ ۱෠ିଵઽሺ௝ሻ∗, where ۱෠  is the Cholesky factor of the corresponding residuals 
covariance matrix ઱෡. To compute a shock of size ߜ  in the ܴܽ݉݁ݕ	variable, form another set 
of  shocks  ൛܍௧ఋ, ܍௧ାଵ∗ , … , ܍௧ା௛∗ ൟ    by  replacing  the  observation  corresponding  to  the  ܴܽ݉݁ݕ 
shock in ܍௧∗ by the perturbed shock eଵ௧ఋ ൌ eଵ௧∗ ൅ 	ߜ.	6 Then transform back to the reduce‐form 







difference element by element.7 This gives you one observation of  the GIRF  in ሺ4ሻ  for  the 
horizons ݐ, ݐ ൅ 1,… , ݐ ൅ ݄ when a shock ߜ hits the system at time ݐ conditional on the initial 
history ࣓௧ିଵ.  Then,  the  conditional  distribution  of  the GIRF  are  constructed  by  repeating 
these three steps for a new draw of reduce‐form residuals ઽሺ௝ሻ∗ and thus generating a new 



















ܨሺݖ௧ሻ  is  endogenised.  Notice  that  the  transition  variable  is  defined  as  ݖ௧ ≡ 1/6ሺ∆ݕ௧ ൅ ∆ݕ௧ିଵ ൅ ∆ݕ௧ିଶ ൅
∆ݕ௧ିଷ ൅ ∆ݕ௧ିସ ൅ ∆ݕ௧ିହሻ, hence  the  relationship between ݖ௧ and each of  its components ∆ݕ௧ି௜, ݅ ൌ 0, 1, … , 6 
involves only non‐stochastic elements. This stochastic singularity allows me to take into account the interaction 
between output  in  the vector ࢄ௧ and evolution of ݖ௧ when computing  the GIRFs after  the estimation of  the 
STVAR model.         
8 Per each given initial history ݖ I compute 500 different bootstrapped realizations for the GIRFs in ሺ4ሻ, and 
then  store  median  realization.  I  repeat  this  step  until  500  initial  histories  (drawn  with  replacement) 
corresponding to recessions (expansions) are considered. Finally, the distribution for the GIRFs are constructed 





10 One could also make use of  the  threshold value ݖ̅ ൌ െ0.65%   derived  from  the calibration of ሼߛ, ܿሽ  to 
discriminate between recessions and expansions. Thus, initial histories with values of ݖ lower (higher) than the 
threshold  will  be  classified  as  a  recession  (expansion).  Then,  the  set  of  recessionary  (expansionary)  initial 
histories will  include  recessions  (expansions) of  all magnitude  so  that every  initial history will be  taken  into 
account  when  computing  the  GIRFs.  As  Caggiano  et  al.  (2015)  show,  the  U.S.  fiscal  multiplier  estimated 






To  quantify  the  effect  that  an  anticipated  (news)  government  spending  shock  has  on 
output  I construct  fiscal multipliers by employing  the estimated GIRFs. But  first, given  that 
government spending and output enter in the VAR system in logs, the estimated elasticities 
must  be  transformed  in  order  to  convert  percentage  changes  into  dollars  changes.  The 
typical  approach  is  to  use  a  constant  ex‐post  normalization  factor  based  on  the  sample 
average of GDP over government spending, ܻ/ܩ (both taken in levels). However, Ramey and 
Zubairy  (2014)  show  that  the ܻ/ܩ  ratio may exhibits  large  variations across  the  time.  For 
example, in my sample 1939‐2013 this ratio varies from 2 to 7 with a mean of 4.76. Therefore 
the  use  of  a  constant  value  of  ܻ/ܩ  may  lead  to  upward  biased,  or  at  least  distorted, 
multipliers  estimates. Differently,  Ramey  and  Zubairy  (2014)  estimate  fiscal multipliers  by 
employing  Jordà’s  (2005)  Local  Projection  technique  that  allows  to  convert  GDP  and 
government  spending  changes  to  the  same  units  before  the  estimation.  In  practice,  they 
normalize  the  variables  on  the  left‐hand‐side  of  the  model  by  defining  them  as 
ሺ ௧ܻ െ ௧ܻିଵሻ ௧ܻିଵ⁄  and ሺܩ௧ െ ܩ௧ିଵሻ ௧ܻିଵ⁄ , thus the coefficients from ܻ are in the same units as 
those from ܩ. Despite its convenience in the computation of fiscal multipliers, this approach 
carries  other  issues  that may  distort  the  final  estimates.  First,  given  that  ௧ܻିଵ  is  used  to 
normalize both GDP and government spending, ሺ ௧ܻ െ ௧ܻିଵሻ ௧ܻିଵ⁄  and  ሺܩ௧ െ ܩ௧ିଵሻ ௧ܻିଵ⁄  are 
correlated.  Second,  the  Local Projection method  is not  system‐wide  as  the  SVAR method, 
implying that when computing impulse responses there is not link between the responses at 
݄ and ݄ ൅ 1, being the estimates often erratic. Third, this method accounts for the evolution 
of the state of the economy by estimating an autoregressive process  for  ௧ܻା௛ and ܩ௧ା௛  for 
each horizon ݄. Hence, as the horizon increases, one loses observations from the end of the 
sample. Moreover  the  Local Projection method does not  allow  for endogenize  the  switch 
from one  regime  to other. Furthermore,  this method  tends  to generate  serially  correlated 
residuals. 
Therefore the present paper develops a new approach that allows for computing a time‐
varying  ex‐post  normalization  factor  Y/G  within  the  robustness  of  a  structural  VAR 
framework. The computation of a time‐varying Y/G  is possible thanks to the features of the 
GIRFs. As explained in the previous section, these nonlinear impulse responses are estimated 
by  randomizing  over  the  bootstrapped  reduce‐form  residuals,  and  interacting  with  the 
structural VAR estimated coefficients and the observed data. Conditional on a shock ߜ௧, an 









vector ܆୲. Therefore,  for  the observation ܩܫܴܨሺ௝ሻ,  the  responses  for government spending 
and GDP read as follows: 
 
ܩܫܴܨ. ܩ௧ሺ݄, ߜ௧,࣓௧ିଵሻ ൌ ݈݊ܩ௧ା௛ሺ࣓௧ିଵሻఋ െ ݈݊ܩ௧ା௛ሺ࣓௧ିଵሻ∗																									ሺ6ሻ                     
 





݈݊ܩ௧ା௛ఋ ሺ࣓௧ିଵሻ െ ݈݊ܩ௧ା௛∗ ሺ࣓௧ିଵሻ ൎ ܩ௧ା௛
ఋ െ ܩ௧ା௛∗
ܩ௧ା௛∗  







ܯሺ݄, ߜ௧,࣓௧ିଵሻ ൌ ௧ܻା௛
ఋ െ ௧ܻା௛∗
ܩ௧ା௛ఋ െ ܩ௧ା௛∗












Equally,  this  approach  may  be  interpreted  as  converting  the  response  of  government 
spending and GDP into dollars changes at each point in the time after the estimation. To the 
best of my knowledge, this methodological finesse has not been applied in the literature so 
far.  Furthermore,  I  compute  two  measures  of  fiscal  multiplier.  First,  I  compute  the  max 
multiplier  as  the  maximum  response  of  output  divided  the  maximum  response  of 
government  spending.  Secondly,  I  calculate  the  sum multiplier defined  as  the  ratio of  the 
sum of output response (to a spending shock) to the sum of government spending response 
(to a  spending  shock).11 Both measures of  fiscal multiplier are  computed  for  five different 
horizons of 4, 8, 12, 16 and 20 quarters. 
                                                            
11 This  last definition of the fiscal multiplier  is often preferred by many  in the  literature given that  it takes 








endogenous variables ࢄ௧ containing  ,  in that order, the Ramey variable,   the  log of real per 
capita government spending, the log of real per capita taxes, the log of real per capita GDP, 
the  log of CPI and the spread between the BAA and the AAA Moody’s corporate bond rate. 




linear  SVAR  would  be  meaningless.  Next,  I  analyze  the  generalized  impulse  responses 
corresponding to the nonlinear STVAR model ሺ1ሻ‐ሺ3ሻ. Figure 5 shows the responses of the 
system to an anticipated government spending (news) shock for initial histories belonging to 
deep  recessions  and  strong  expansions.  Observe  that  the  response  of  output  during 
recessions  is so much  larger than that corresponding to expansions. Moreover, CPI and the 
corporate  bond  spread  positively  and  significantly  react  to  an  spending  shock  during 
recessions while during expansions the responses are almost never statistically different from 
zero.  Importantly,  the  positive  reaction  of  the  corporate  bond  spread  may  suggest  the 
existence  of  a  crowing  out  effect  during  recessions.  Table  1  contains  the  estimated  fiscal 




are statistically  larger  than one during  the  first  four quarters. Furthermore  the  linear  fiscal 
multiplier (max and sum) is always larger than those corresponding to expansions but lower 
than  those  estimated  for  recessions.  This  indicates  that  the  linear  SVAR  tends  to  average 
between the two states of the economy. 
The above results suggest that, even though in presence of a possible crowding out effect, 















the distribution of  the difference  in multipliers  for  five different horizons. Observe  that  for 
the most of the cases the zero line lies outside the confidence intervals, therefore providing 
evidence  in  favor of  state‐dependent multipliers  from  the  statistical  standpoint. Moreover 
Figure 7 shows the multipliers for both states of the economy for all the horizons from 1 to 








corporate  bond  spread  to  movements  in  system  due  to  fiscal  shocks  is  switched  off  by 
zeroing the coefficients of the corporate bond spread equation in the STVAR model.13 Table 2 
contains  the  counterfactual  fiscal multipliers  for  recessions  and  expansions. Observe  that 
now the multipliers during recessions are even  larger than those corresponding to baseline 
case, reaching values of 2.14 (max) and 2.42 (sum). Moreover the estimated counterfactual 
multipliers  during  recessions  are  always  statistically  larger  than  one.  Figure  8  shows  the 
distribution of  the difference between  the multiplier estimated during  recessions and  that 
estimated  over  expansions  for  the  counterfactual  case.  Furthermore  Figure  9  depicts  the 




larger  than  that  corresponding  to  the baseline  scenario,  I  compute  the distribution of  the 
difference  between  the  counterfactual  multiplier  and  the  baseline  multiplier  during 
recessions.14  Figure  10  depicts  the  distributions  along with  the  corresponding  confidence 
intervals. Observe that, this difference is always positive (about 0.5) and statistically different 


















The  present  paper  investigates  the  role  of  monetary  policy  in  determining  the 
effectiveness of spending‐based  fiscal stimulus during reaccessions and over expansions by 
jointly considering a fiscal stimulus and monetary variables within a nonlinear framework. To 
do  so  I  quantify  the  size  of  the  fiscal  multiplier  by  employing  a  Smooth‐Transition  VAR 




My  results point out  to a statistically  larger  fiscal multiplier during  recessions  than over 
expansions. Moreover  the estimated  fiscal multiplier during recessions  is statistically  larger 
than one. Furthermore, corporate bond  spread positively  reacts  to a  fiscal  stimulus during 





These  findings  suggest  that movements  in monetary variables matter  to determine  the 
size of the fiscal multiplier during downturns. A government spending shock may trigger an 


















Following  Teräsvirta  and  Yang  (2014)  I  carry  out  a  linearity  test  in  order  to  check  for 
nonlinear dynamics  at  a multivariate  level.  They develop  a  test  for  the null hypothesis of 
linearity  against  a  Smooth  Transition  VAR  with  a  single  switching  variable  for  the  whole 
system. 
Consider the ݌ െdimensional ݊‐order Taylor approximation around ߛ ൌ 0   of the STVAR 
model ሺ1ሻ‐ሺ3ሻ:              





where ࢄ௧ ൌ ሾܴܽ݉݁ݕ௧		݃௧		ݐ௧		ݕ௧		ܿ݌݅௧		ݏ݌ݎ݁ܽ݀௧ሿ′  is  the ሺ݌ ൈ 1ሻ baseline specification of  the 
vector  of  endogenous  variables,  ࢅ௧=[ࢄ௧ିଵ, …	, ࢄ௧ି௞, ࢻ]  is  the  ሺ݇ ൈ ݌ ൅ ݍሻ ൈ 1ሻ  vector  of 
exogenous variables  including endogenous variables  lagged ݇  time and a column vector of 
constants  ࢻ,  and  ݖ௧  is  the  transition  variable.  Moreover  દ଴  and  દ௜  are  matrices  of 
parameters.  Following  Teräsvirta  and  Yang  (2014),  the  null  hypothesis  of  linearity  is  
ܪ଴ ∶ 	દ௜ ൌ ૙	∀	݅.  In  the  present  paper  I  employ  a  Taylor  approximation  of  order  ݊ ൌ 1. 
Furthermore  the  number  of  exogenous  variables  is  ݍ ൌ 1,  the  number  of  endogenous 














                                    ܮܯఞమ ൌ ܶݐݎሼࡾࡿࡿ଴ିଵሺࡾࡿࡿ଴ െ ࡾࡿࡿଵሻሽ	 
                                                           ൌ ܶሺ݌ െ ݐݎሼࡾࡿࡿ଴ିଵ െ ࡾࡿࡿଵሽሻ																																														ሺA2ሻ                      
 
where  ݐݎሼ∙ሽ  indicates  the  trace of  a matrix. Note  that under  the null hypothesis,  the  test 
statistic has an asymptotic ߯ଶ distribution with ݊݌ሺ݇݌ ൅ ݍሻ degrees of  freedom  (42  in my 












1. Construct  the  set  of  all  possible  initial  histories  ષ  observed  in  the  sample                              
ݐ ൌ 1939ܳ1,… , 2013ܳ4:  ൛࣓௧ିଵ,௜ ∈ ષൟ,  where  ࣓௧ିଵ,௜ ൌ ൛ࢄ௧ିଵ, … , ࢄ௧ି௣; ݖ௧ିଵൟ 




histories ષா  by looking at the value of the transition variable. So, if  ݖ ൏ െ1.22%	(5th  
percentile), then ࣓௧ିଵ,௜ ∈ ષோ ; and if ݖ ൐ 1.33% (95th  percentile), then ࣓௧ିଵ,௜ ∈ ષா. 
 
3. Pick at random one  initial history ࣓௧ିଵ,௜  from the set ષோ. Then draw randomly with 
replacement a sequence of ݄ six‐dimensional residuals ઽሺ௝ሻ∗ ൌ ሼઽ௧, ઽ௧ାଵ, … , ઽ௧ା௛ሽ from 




4. Orthogonalize  the  bootstrapped  residuals  to  recover  the  structural  shocks  as 
܍ሺ௝ሻ∗ ൌ ۱෠ିଵઽሺ௝ሻ∗, where ۱෠  is the Cholesky factor of the variance‐covariance matrix ઱෡.  
 
5. Form  another  sequence  of  bootstrapped  structural    shocks  ܍ሺ௝ሻఋ  by  replacing  the 
observation  corresponding  to  the  Ramey  shock  in  ܍௧ሺ௝ሻ∗  with  the  perturbed  shock 







different   draws of  the coefficients of  the vector obtained via bootstrap procedure. Hence,  for each selected 
initial  history   ࣓௧ିଵ,௜ ,  a  new  set  of  coefficients  ൛મ෡ோሺܮሻ, મ෡ாሺܮሻ, ઱෡ൟ  is  draw  at  random  from  the  empirical 


















8. Repeat  step  7  for  ݆ ൌ 1,… , ܬ  vectors  of  bootstrapped  residuals,  thus  generating  ܬ 









10. Repeat  steps  3‐9  for  ݅ ൌ 1,… , ܫ  initial  histories  contained  in  the  set  of  (deep) 
recessionary  histories  ࣓௧ିଵ,௜ ∈ ષோ,  thus  obtaining  different  observations  for 
ܩܫܴܨ෣ ൫݄, ߜ௧,࣓௧ିଵ,௜൯ோ, where  the  subscript ܴ  indicates  that  the ܩܫܴܨ෣   are  computed 
conditional upon recessionary histories. Set  ܫ ൌ 500. 
 
11. Compute  the  median  GIRF  under  (deep)  recessions  ܩܫܴܨ෣ ሺ݄, ߜ௧, ષோሻ  by  taking  the 
average across ݅ as: 
 






3‐11  for  500  initial  histories  belonging  to  the  set  of  (strong)  expansionary  histories 
࣓௧ିଵ,௜ ∈ ષா, and obtain ܩܫܴܨ෣ ሺ݄, ߜ௧, ષாሻ. 
 
13. The 68% confidence bands are computed by taken the 14th and the 86th percentiles of 
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and  the  AAA  Moody’s  corporate  bond  rate.  The  shock  is  the  first  of  the  Cholesky 
decomposition. The third column shows the fiscal multipliers for a linear VAR, while the last 
two  columns  present  the  fiscal  multipliers  for  the  nonlinear  STVAR  model  with  GIRFs 
conditional  on  initial  histories  belonging  to  extreme  events  (strong  expansions  and  deep 
recessions) present  in the sample. The estimated multipliers are scaled by the time‐varying 
factor Y/G  in order to transform percentage changes  into dollars changes. The Y/G  factor  is 














































































































specification  containing,  in  that  order,  the  Ramey  variable,  the  log  of  real  per  capita 
government spending, the log of real per capita taxes, the log of real per capita GDP, the log 
of CPI  and  the  spread  between  the BAA  and  the AAA Moody’s  corporate  bond  rate.  The 
shock is the first of the Cholesky decomposition. Values for the nonlinear STVAR model with 
GIRFs  conditional  on  initial  histories  belonging  to  extreme  events  (strong  expansions  and 




the  estimated multipliers  are  scaled  by  the  time‐varying  factor  Y/G  in  order  to  transform 












the AAA  short  run Moody’s  corporate bond  rate and  the NBER  recession dates. The black 
solid line draws the corporate bond spread while the shaded regions indicates the recessions 



















Figure 2. Probability of being  in a recession. ሾ1 െ ܨሺݖ௧ିଵሻሿ and  the NBER recession dates. 
Note that the positive picks of the black solid  line  indicating the probability of being  in the 





















the shaded region  indicate  the recessions as defined by  the NBER. The Ramey’s variable  is 




















The  black  solid  lines  draw  the  median  responses  while  the  dotted  lines  depict  the  68% 
confidence  intervals.  The  shock  is  the  first  of  the  Cholesky  decomposition  for    the 
specification  including,  in  that  order,  the  Ramey  variable,    the  log  of  real  per  capita 
government spending, the log of real per capita taxes, the log of real per capita GDP, the log 
of  CPI  and  the  spread  between  the  BAA  and  the  AAA  Moody’s  corporate  bond  rate. 










Figure  5.  GIRFs  to  an  Anticipated  (News)  Government  Spending  Shock:  Recession  vs.  
Expansion.  The  blue  crossed  lines  draw  the  median  responses  of  the  variables  during 
expansions while the red solid lines depict the median responses during recessions. The 68% 
confidence bands  are  shown by  the blue dashed  lines  (expansions)  and  the  shaded  areas 
(recessions).  The  shock  is  the  first  of  the  Cholesky  decomposition  for  the  specification 
including, in that order, the Ramey variable,  the log of real per capita government spending, 
the log of real per capita taxes, the log of real per capita GDP, the log of CPI and the spread 
between  the  BAA  and  the  AAA  Moody’s  corporate  bond  rate.  The  GIRFs  are  computed 








Figure  6. Difference  in Multipliers Between  Expansions  and Recessions.  The    histograms 



















multipliers  for  expanssions  while  the  red  circled  lines  depict  the  median  multiplers 
correponding  to  recessions.  The  68%  confidence  bands  are  shown  by  the  blue  solid  lines 
(expansions) and  the  red dashed  lines  (recessions). Values  for  the nonlinear STVAR model 
with GIRFs  conditional on  initial histories belonging  to extreme events  (strong expansions 
and  deep  recessions)  present  in  the  sample.  The  estimated multipliers  are  scaled  by  the 
time‐varying factor Y/G  in order to transform percentage changes  into dollars changes. The 
Y/G  factor  is  computed  at  each  point  in  the  time  (initial  history)  and  for  each  horizon 










Figure  8.  Difference  in  Multipliers  Between  Expansions  and  Recessions:  Counterfactual 
Case.  The    histograms  depict  the  empirical  densities  of  the  difference  in  counterfactual 
multipliers  (i.e.,  conditional  on  a  constant  level  of  spread  bond  rate)  computed  as 
counterfactual multipliers  in  recession minus multipliers  in  expansions.  The  densities  are 
















Figure  9.  Nonlinear  Multipliers  for  All  the  Horizons:  Counterfactual  case.    Multipliers 
computed conditional on a constant  level of corporate bond spread. The blue crossed  lines 
draw  the median multipliers  for expanssions while  the  red circled  lines depict  the median 
multiplers  correponding  to  recessions.  The  68%  confidence  bands  are  shown  by  the  blue 
solid lines (expansions) and the red dashed lines (recessions). Values for the nonlinear STVAR 
model  with  GIRFs  conditional  on  initial  histories  belonging  to  extreme  events  (strong 
expansions and deep recessions) present in the sample. The estimated multipliers are scaled 
by the time‐varying factor Y/G in order to transform percentage changes into dollars changes. 
The Y/G  factor  is computed at each point  in  the  time  (initial history) and  for each horizon 










Recessions. The   histograms depict  the empirical densities of  the difference  in multipliers 
computed  as  counterfactual  multipliers  in  recessions  minus  baseline  multipliers  in 
recessions. The densities are constructed conditional on  initial histories belonging  to deep 
recessions present  in  the  sample. The multipliers are  computed  for  the  same draw of  the 
stochastic  elements  of  the  STVAR model  as well  as  the  same  draw  of  coefficients  of  the 
vector. For the counterfactual case the responses of spread Baa‐Aaa to movements in system 
due  to  fiscal  shocks  is  switched  off  by  zeroing  the  coefficients  of  the  spread  bond  rate 














































































U.S.  on  the  Canadian  business  cycle  in  booms  and  busts. We  find  strong  evidence  in  favor  of  asymmetric 
spillover  effects. Uncertainty  shocks originating  in  the U.S.  explain  about 27% of  the  variance of  the 2‐year 
ahead  forecast error of  the Canadian unemployment rate  in periods of slack vs. 8% during economic booms. 
Counterfactual  simulations  lead  to  the  identification  of  a  novel  "economic  policy  uncertainty  spillovers 
channel".  According  to  this  channel,  spikes  in  U.S.  economic  policy  uncertainty  foster  economic  policy 
uncertainty  in Canada  in  first place and, because of  the  latter,  lead  to a  temporary  increase  in  the Canadian 
unemployment rate. This channel is shown to work only in periods of slack. 
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Is  economic policy uncertainty  a driver of  the business  cycle? Baker, Bloom,  and Davis 
(2016) address this question by constructing a novel index of economic policy uncertainty for 
the U.S. and a number of other countries. When employing such index in carefully designed 
VAR‐based analysis, they  find that  increases  in the  level of uncertainty associated to policy 
decisions  can  explain  a  non‐negligible  share  of  the  business  cycle  in  the  U.S.  and  other 
industrialized countries. This result  is  important  for  two  reasons. First, because  it reaffirms 
that uncertainty  can  very well be one  of  the drivers of  fluctuations  in  real  activity  in  the 
United  States,  a  result  previously  found  by  a  number  of  authors  (for  recent  surveys,  see 
Bloom, Fernandez‐Villaverde, and Schneider (2013) and Bloom (2014)).1 Second, because  it 
points  to a particular  type of uncertainty  ‐    the one  connected  to policy decisions  ‐ as an 
independent source of fluctuations in real activity. 
Most  of  the  theoretical  and  empirical  literature  on  uncertainty  has  focused  on  autarkic 
frameworks to identify the effects of an uncertainty shock. While being a natural first‐step to 
understand  the  macroeconomic  effects  of  movements  in  uncertainty,  this  assumption 
appears to be questionable for small open‐economies, which are naturally affected by shocks 
coming from neighboring countries and the rest of the world in general. A textbook example 
is Canada.  It  is well known  that  first‐moment shocks  ‐ say,  technology, monetary policy, or 
fiscal  shocks  ‐  originating  in  the United  States  are  able  to  explain  a  large  fraction  of  the 
volatility of  real activity  in Canada  (see,  for  instance, Schmitt‐Grohe  (1998),  Justiniano and 
Preston (2010), and Faccini, Mumtaz, and Surico (2016)). However, to our knowledge, little is 
known  on  the  spillover  effects  related  to  second  moment  shocks,  and  ‐  in  particular  ‐ 
economic policy uncertainty shocks. 
This  paper  studies  economic  policy  uncertainty  spillovers.  It  does  so  by  estimating  an 
nonlinear  Smooth‐Transition  VAR  (STVAR)  model  in  which  economic  policy  uncertainty 
shocks originating  in the U.S. are allowed (but not necessarily required) to act as drivers of 
real  activity  in  Canada.  The  STVAR  set  up  allows  us  to  study  the  potentially  asymmetric 
effects of external uncertainty  shocks during phases of booms  and busts of  the Canadian 
                                                            
1 Uncertainty may very well be  in part endogenous and due to a number of mechanisms  (Bachmann and 




business  cycle.  We  model  the  effects  of  a  spike  in  the  U.S.  EPU  index  on  a  number  of 
Canadian macroeconomic variables,  including  real activity  indicators  (industrial production, 
unemployment),  inflation,  a  short‐term  interest  rate,  and  the  bilateral  real  exchange  rate 
connecting the U.S. and Canada.  Importantly, we account for the possible transition from a 
state  of  the  economy  to  another  by  computing  Generalized  Impulse  Response  Functions 


















counterfactual  simulation which  shuts down  the  response of  the Canadian EPU  index. The 
responses of the Canadian macroeconomic indicators turn out to be dramatically dampened, 
above all when the economy is slack. This result points to the existence of a novel "economic 
policy  uncertainty  spillover  channel". Our  reading  of  the  transmission mechanism  is  that 
hikes in the level of the U.S. economic policy uncertainty foster the build up of EPU in Canada 
and, consequently, exert a negative effect on the Canadian business cycle. 
Our  search  for  asymmetric  responses  of  real  activity  indicators,  and  unemployment  in 
particular,  is  driven  by  a well‐established  theoretical  and  empirical  literature.  Chetty  and 
Heckman (1986) show that exit costs lower than entry costs in a given industry may lead to 
fast drops  in production and  slow  recoveries. Mortensen and Pissarides  (1993) build up a 




Given  that  relationship between  slack and  low  inflation, movements  in aggregate demand 








nonlinearly  to  its  long‐run equilibrium. Moreover, unemployment  tends  to  increase during 
economic  downturns,  which  are  phases  in  which  uncertainty  is  typically  found  to 
substantially  increase  (Jurado,  Ludvigson,  and  Ng,  2015;  Bloom,  Floetotto,  Jaimovich, 
Saporta‐Eksten,  and  Terry,  2014).  Hence,  the  effects  triggered  by  uncertainty  shocks  in 
recessions  are  likely  to  be  different  than  those  occurring  in  expansions.  Recent  evidence 
along  this  line  is  provided  by,  among  others,  Nodari  (2014),  Caggiano,  Castelnuovo,  and 
Groshenny  (2014), and Caggiano, Castelnuovo, and Nodari  (2015). Alessandri and Mumtaz 
(2014)  show  that  the  real  effects  of  uncertainty  shocks  are  larger  in  periods  of  financial 




literature.  Section 3 presents our empirical  set up  in detail.    In particular,    it explains  the 
construction  of  an U.S.  EPU‐related  dummy which we  use  to  identify  spikes  in  economic 
policy uncertainty  in  the United States  to  facilitate  the  identification of EPU  shocks  in our 
empirical  exercise.  Then,  it  presents  the  Smooth‐Transition VAR model we  employ  in  our 
analysis. Section 4 presents the estimated dynamics responses of the Canadian economy to 
economic policy uncertainty spillovers coming  from  the United States.  It also documents a 
list of  robustness checks which confirm our baseline  result. Section 5 analyzes  further our 





Our  paper  joins  three  different  but  related  strands  of  the  literature  on  the  role  of 
uncertainty shocks. First, several authors have already studied the effects of economic policy 
uncertainty  shocks.  Baker,  Bloom,  and  Davis  (2016)  develop  country‐specific  indices  of 
economic policy uncertainty. These indices are based on newspaper coverage frequency, and 
are  shown by  the  authors  to be  closely  related  to movements  in policy  related economic 
uncertainty.  In  particular,  the  U.S.  index  is  documented  to  peak  near  events  like  tight 
presidential elections, wars, 9/11, the  failure of Lehman Brothers, and a number of battles 
over fiscal policy. The authors find that an upward movement in economic policy uncertainty 
leads  to  an  increase  in  stock  price  volatility  and  a  reduction  in  investment,  output,  and 












to be a  relevant driver of  the U.S. business cycle.  Istrefi and Piloiu  (2015) document a  link 
between  economic  policy  uncertainty  and  short‐  and  long‐run  inflation  expectations. 
Mumtaz and Theodoridis (2016) employ a flexible Factor Augmented VAR model with which 
they  jointly estimate a measure of uncertainty and  its time‐varying  impact on a number of 
variables. They find the relevance of uncertainty shocks in the United States to have declined 
over  time  as  regards  real  and  financial  indicators,  but  not  as  regards  inflation  and  a                
short‐term interest rate.  They interpret these findings through the lens of a nonlinear DSGE 
model which replicates their stylized  facts via an  increase  in the anti‐inflationary monetary 
policy  stance  and  a  flatter  supply  curve. Our  contributions  complement  this  literature  by 





emerging  economies  borrow  to  exert  effects  on  real  activity  in  open  economies  such  as 
Argentina, Ecuador, Venezuela, and Brazil. Benigno, Benigno, and Nisticó (2012) find shocks 




is  able  to  replicate  the  stylized  facts  identified  with  their  VARs.  Working  with  a  VAR 
framework, Mumtaz and Theodoridis (2015) estimate that a one standard deviation increase 
in the volatility of the shock to U.S. real GDP leads to a decline in U.K. GDP of 1% relative to 
trend  and  a  0.7%  increase  in  U.K.  CPI  at  the  two‐year  horizon.  They  propose  a  model 
featuring  sticky  prices  and  wages  delivering  predictions  in  line  with  their  stylized  facts. 
Colombo  (2013)  studies  the  spillover  effects  of  an  economic  policy  uncertainty  shock 
originating in the United States for the Euro area. She finds such shocks to be an  important 
driver of the European policy rate. Carriere‐Swallow and Cespedes (2013) study the  impact 
of  uncertainty  shocks  originating  in  the  U.S.  on  a  number  of  developed  and  developing 




countries, a stylized fact which the authors  interpret  in  light of the different credit frictions 
affecting the functioning of financial markets in the countries under scrutiny. Gourio, Siemer, 
and Verdelhan  (2013) build up a  two‐country RBC model  in which aggregate uncertainty  is 
time‐varying and  countries have heterogeneous exposures  to a world  aggregate  shock. To 
test the empirical predictions of their framework, they construct a measure of international 
uncertainty by averaging up the volatility of equity returns of the G7 countries. They show 
that  a  shock  to  this  measure  of  international  uncertainty  triggers  a  drop,  rebound,  and 
overshoot‐type  of  response  of  industrial  production  in  all  these  countries.  Moreover, 
unemployment  is also shown to respond to such shock. Cesa‐Bianchi, Rebucci, and Pesaran 
(2014) employ a Global‐VAR approach to study the effects of hikes in volatility on real activity 
for a number of  industrialized and developing  countries. They  find  the  role of uncertainty 
shocks  to  be  modest.  Handley  (2014)  and  Handley  and  Limao  (2014,  2015)  study  the 
interconnections  between  policy  uncertainty,  trade,  and  real  activity  in  a  number  of 




the  U.S.  exert  as  regards  the  Canadian  business  cycle.  This  result,  which  points  to  the 
relevance  of  external  second  moment  shocks  for  a  small  open  economy  like  Canada, 




as  predicted  by  micro‐founded  DSGE  models.  Gilchrist  and  Williams  (2005)  work  with  a 
standard  real  business  cycle  model  featuring  a  Walrasian  labor  market.  They  show  that 
uncertainty shocks are expansionary because,  in their model, the exert a negative effect on 
households'  wealth,  increase  the  marginal  utility  of  consumption  and,  therefore,  labor 
supply, which eventually increases output. A different perspective is offered by Leduc and Liu 
(2015). They show that a labor market model featuring matching frictions predict a negative 
impact  on  output  by  uncertainty  shocks.  This  negative  effect  is  related  to  an  optimal             
"wait‐and‐see" strategy implemented by firms because of the lower expected value of filled 
vacancies  in presence of uncertainty. This  leads firms to post a  lower number of vacancies, 
which leads to a lower number of matches on the labor market in equilibrium. Sticky prices 
are  shown  to magnify  this  effect due  to  the negative  impact of uncertainty on  aggregate 
demand and, consequently, on firms' relative prices, whose fall imply an even lower number 
of  vacancies  posted  in  equilibrium.  Basu  and  Bundick  (2014)  also  work  with  a  model 
featuring sticky prices and show that their framework is able to replicate the conditional (on 
an uncertainty  shock)  comovements often  found  in  the data. Back  to RBC models, Bloom 
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(2009) show that a partial equilibrium  framework modeling  firms' decisions over  labor and 
investment  in presence of non‐convex  adjustment  costs  imply  an optimal  "wait‐and‐  see" 
strategy which implies a drop in real activity after an uncertainty shock. When estimating his 
model with micro‐data, he finds such costs to be empirically relevant, above all those related 
to  changes  in  investment.  Bloom,  Floetotto,  Jaimovich,  Saporta‐Eksten,  and  Terry  (2014) 
augment  Bloom's  (2009)  framework  by  modeling  households'  consumption‐savings 
decisions. They show that the negative real activity effects to an uncertainty shock are still 
present when allowing households  to pursue consumption smoothing. Our  results support 






U.S.  EPU  index  and  spikes  in  uncertainty.  As  anticipated  in  the  Introduction,  Baker, 
Bloom, and Davis (2016) construct an index of economic policy uncertainty for the U.S. and a 
number  of  other  industrialized  countries.  This  index  is  based  on  newspaper  coverage 
frequency. As regards the United States, Baker, Bloom, and Davis use two overlapping sets of 
newspapers. The first spans the 1900‐1985 period and comprises the Wall Street Journal, the 
New  York  Times,  the Washington  Post,  the  Chicago  Tribune,  Los  Angeles  Times,  and  the 
Boston  Globe.  From  1985  until  2014,  USA  Today,  the  Miami  Herald,  the  Dallas  Morning 
Tribune,  and  the  San  Francisco  Chronicle  are  added  to  the  set.  The  authors  perform      
month‐by‐month  searches of each paper,  starting  in  January of 1900,  for  terms  related  to 
economic and policy uncertainty.  In particular,  they search  for articles containing  the  term 
"uncertainty"  or  "uncertain",  the  terms  "economic",  "economy",  "business",  "commerce", 





news articles containing  terms  regarding  the economy or business  in  the paper. They  then 
normalize each paper's series  to unit standard deviation prior  to December 2009 and sum 
each paper's series. Details are reported in Baker, Bloom, and Davis (2016). 








Figure  1  plots  the  EPU  index  for  the United  States,  along with  the  identified  spikes  in 
economic policy uncertainty. We give all  these  spikes an  interpretation based on historical 
facts, which we report in Table 1. Some of these spikes relate to wars, the dissolution of the 
Soviet Union,  and  9/11, which  can  be  seen  as  external  shocks.  Some  other  spikes  regard 
fiscal‐or monetary‐policy  related events  like discussions on  the budget,  the  fiscal  cliff, and 
huge monetary policy adjustments. These are shocks which we associate to domestic (U.S.) 
economic conditions. All these events have the potential to increase the uncertainty on how 
economic policy will operate  in the future. Hence, at  least  in theory, they are all potentially 
important drivers behind decisions by agents in the economic system (firms and households) 
that  eventually  affect  real  activity,  both  domestically  and  in  countries  which  are  strictly 
interconnected to the United States, Canada in first place. We now turn to the description of 
the nonlinear framework we employ to achieve this purpose. 
STVAR  model.  We  allow  for  asymmetric  spillover  effects  by  modeling  Canadian 




         ܆୲ ൌ ሾ1 െ ܨሺݖ௧ିଵሻሿમோሺܮሻࢄ௧ ൅ ܨሺݖ௧ିଵሻમாሺܮሻࢄ௧ ൅ ࢿ௧																																											ሺ1ሻ                                
ࢿ௧	 ∼ ܰሺ0,ષሻ,																																																																																																																					ሺ2ሻ                                
	ܨሺݖ௧ሻ ൌ ሾ1 ൅ ݁ݔ݌ሼെߛ	ሺݖ௧ െ ܿሻሽሿିଵ, ߛ ൐ 0, ݖ௧~ܰሺ0, 1ሻ.																																							ሺ3ሻ 
where ࢄ௧ is a set of endogenous variables which we aim to model, મோ and મா  are the VAR 
coefficients  capturing  the  dynamics  of  the  system  during  phases  of  slack  and  booms 
(respectively),  ࢿ௧	  is  the  vector  of  reduced‐form  residuals  having  zero‐mean  and  whose 
variance‐covariance matrix  is ષ, ܨሺݖ௧ିଵሻ  is a  logistic transition function which captures the 
probability  of  being  in  a  boom  and whose  smoothness  parameter  is  ߛ,  ݖ௧  is  a  transition 
indicator, and ܿ is the threshold parameter identifying the two regimes. 
In  brief,  this  model  combines  two  linear  VARs,  one  capturing  the  dynamics  of  the 
economy  during  busts  and  the  other  one  during  booms.  Conditional  on  the  transition 
indicator  ݖ௧,  the  logistic  function ܨሺݖ௧ሻ  indicates  the  probability  of  being  in  a  boom.  The 
transition  from  a  regime  to  another  is  regulated  by  the  smoothness  parameter  ߛ.  Large 









A key choice  for our empirical exercise  is  that of  the  transition  indicator ݖ௧. A  standard 
choice in the literature is to consider a moving average of the growth rate   of real GDP, which 
offers a good approximation of the ups and downs experienced   by the U.S. business cycle 
(see,  among  others,  Auerbach  and  Gorodnichenko,  2012;  Bachmann  and  Sims,  2012; 
Caggiano,  Castelnuovo,  and  Groshenny,  2014;  Berger  and  Vavra,  2014;  Nodari,  2014; 
Caggiano,  Castelnuovo,  Colombo,  and  Nodari,  2015;  and  Figueres,  2015).  Our  empirical 
exercise deals with monthly data to maximize the number of observations for the countries 
we study while retaining the possibility of studying the impact of EPU uncertainty shocks via 
the  indices developed by Baker, Bloom, and Davis  (2016)  for  the U.S. and Canada, and we 
employ a moving average of  the growth  rate of  industrial production.3 Conditional on our 
choice  for ݖ௧, we  jointly estimate the parameters ሼમோሺܮሻ, મாሺܮሻ, ષ, ߛ, ܿሽ   of model ሺ1ሻ‐ሺ3ሻ  
with  conditional   maximum  likelihood  as  suggested  by  Teräsvirta,  Tjøstheim,  and Granger 
(2010).4 
Modeled  vector.  We  model  the  Canadian  economy  with  the  following  vector:                   
ࢄ௧ ൌ ሾܧܷܲ	ܦ௧௎ௌ, ܧܲ ௧ܷ, ∆ܫܲതതതതത௧, ݑ௧, ߨ௧, ܴ௧, Δ߳௧ሿᇱ. The variable ܧܷܲ	ܦ௧௎ௌ  is  the dummy obtained 
by considering the spikes in the U.S. EPU uncertainty as described above. We anticipate here 
that  our  results  are  robust  (and,  in  fact,  reinforced) when  the  original  EPU  index  is  used        
in  lieu of  the dummy.   All  the  remaining  variables  in  the  vector ࢄ௧  refer  to  the Canadian 
economy.  In particular, ∆ܫܲതതതതത௧  stands  for  the eighteen‐term moving  average of  the monthly 
growth  rate  of  industrial  production  (percentualized  and  annualized),  ݑ௧  is  the 
unemployment  rate,  ߨ௧  stands  for  CPI  inflation  (y‐o‐y  percentualized  growth  rate  of  the 
monthly  index), ܴ௧  is  the monetary policy  rate, while Δ߳௧ ≡ ߨ௧௎ௌ ൅ Δݏ௧஼஺ே௎ௌ െ ߨ௧஼஺ே  is  the 
growth rate of the bilateral real exchange rate between Canada and the U.S. constructed by 
considering the  inflation rates  in the two countries and combining  it Δݏ௧஼஺ே௎ௌ, which  is the    
y‐o‐y growth rate of the Canada/US nominal exchange rate. All data were downloaded from 
the Federal Reserve Bank of St. Louis' website, with the exception of the EPU  index, which 
was downloaded  from  the website http://www.policyuncertainty.com/.  The Canadian  EPU 
index  is constructed by Baker, Bloom, and Davis (2016) by searching keyword terms such as 
"spending",  "policy",  "deficit",  "budget",  "tax",  "regulation",  and  "central  bank"  in  six 
                                                                                                                                                                                         
 
3  We  employ  a  moving  average  of  the  month‐by‐month  growth  rate  of  industrial  production  involving 
eighteen  terms.  This moving  average  returns  a  correlation  of  ‐0.52 with  the  official dating of  the Canadian 
recessions  by  the  Economic  Cycle  Research  Institute  (  https://www.ecri.org  ).  Such  correlation  is  higher  (in 









different  newspapers, which  are  "the  Gazette",  "Globe  and  Mail",  "Canadian  Newswire", 
"Ottawa Citizen", "Toronto Star", and "Vancouver Sun". 
We consider  the  sample 1985M1‐2014M10. The beginning of  the  sample  is dictated by 
the  availability  of  the  Canadian  EPU  index  produced  by  Baker,  Bloom,  and  Davis  (2016), 
which we use here to make sure that spikes  in the U.S. EPU  index deliver  information over 
and above the one delivered by abrupt changes in the Canadian one.5 The end of the sample 
is justified by the end of the availability of the EPU historical index for the United States.6 
Test of  linearity of  the model. We conduct a  test  in order  to understand  if a nonlinear 
framework provides us with a statistically better representation of the covariance structure 
of  the data ࢄ௧  than  a  standard  linear multivariate  framework.  Teräsvirta  and  Yang  (2014) 
propose a Lagrange Multiplier test of the null hypothesis of linearity vs. a specified nonlinear 
alternative that is exactly the logistic STVAR framework with a single transition variable. The 






We  document  our  empirical  findings  starting  with  the  estimated  probability  of  slack 











since  1985  and  constantly  updated  by  the  researchers  behind  the  EPU  project.  This  latter  index measures 
policy‐related economic uncertainty on the basis of three components,  i.e., uncertainty as present  in selected 
newspapers,  federal  tax  code  provisions  set  to  expire  in  future  years,  and  disagreement  among  economic 
forecasters as a proxy  for uncertainty. Differently,  the historical EPU  index  is  constructed on  the newspaper‐
component only. To preserve homogeneity and, at  the  same  time, maximize  the degrees of  freedom of our 
exercise, we focus on the historical version of the EPU index. 
7 Estimates  for  the U.S. case point  to asymmetric effects of EPU  shocks  for  the U.S. unemployment  rate. 
While representing a novel set of results, we decided to focus on the spillover effects from the U.S. to Canada. 
Our results for the U.S. case are documented in an Appendix available upon request. 
8 We   are   aware   of   two   official   datings   of   the   business   cycle for Canada. The   first   one    is the one 
provided by the ECRI, and  it  is available at https://www.businesscycle.com/ecri‐business‐ cycles/international‐
business‐cycle‐dates‐chronologies. The  second one  is provided by  the C.D. Howe  Institute, and  it  is available 
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function  for Canada  turns out  to be  able  to detect  these  recessions.  The delay  via which 






early  2000s  is  the  evolution  of  our  transition  indicator,  i.e.,  the  (standardized)  18‐month 
growth rate of industrial production. The growth rate of industrial production experienced a 
dramatic  fall  between  January  2000  and December  2001.  In  non‐standardized  terms,  the   
18‐month growth rate  fell  from 13.6% to  ‐8.3%. The magnitude of this  fall  is similar to the 
one recorded in correspondence of the two official recessions in our sample. This indicator of 
real activity fell from 12.5% to ‐7.1% in the May 1988‐March 1991 period, and from 0.3%    to 
‐15.6%  during  the  July  2008‐May  2009 Great Recession  phase. As  shown  in  Figure  3,  the 
evolution of  the growth  rate of  industrial production  in  this sample mimics  the one of  the 



























GIRFs.  Figure  4  plots  the  impulse  responses  of  a  selected  subset  of  Canadian 
macroeconomic variables to a one‐standard deviation shock to the U.S. EPU dummy, as well 
as 68% confidence bands computed with the bootstrap‐after‐bootstrap strategy proposed by 
Kilian  (1998). We  focus  in  particular  on  unemployment  and  the  growth  rate  of  industrial 





Second,  the shape of  the  response of unemployment  is similar  in  the  two phases, but  the 
quantitative  response  is  very  different, with  unemployment  responding more  abruptly  in 
recessions  and  remaining  persistently  high  after  the  shock.  Third,  and  differently  from 
unemployment,  industrial  production  displays  an  abrupt  drop,  and  quick  rebound,  and  a 
prolonged (but temporary) overshoot when the shock hit in recessions. This pattern is in line 
the one predicted,  for  real activity  indicators, by Bloom’s  (2009) partial equilibrium model 
featuring  non‐convex  adjustments  labor  and  investment  adjustment  costs. Differently,  the 
reaction of  industrial production  is  insignificant when the shock hits  in expansions. Fourth, 
the response of inflation is found to be different in the two states not only quantitatively but 
also  qualitatively.  The  response  of  the  growth  rate  of  domestic  CPI  is  negative,  and 
persistently  so,  in  periods  of  slack,  a  behavior  consistent  with  a  demand‐driven 
interpretation of price  formation. Viceversa, a positive short run reaction  is detected when 




likely,  the different  response of  the  inflation  rate  in  the  two  states  is  the  reason why  the 
policy  rate  suggests  a  prolonged  easing  in  recessions  and  a  short‐lived  tightening  in 
expansions. Importantly, as shown in Figure 5, most of these responses are also significantly 
different between states. 




if our baseline  result  is  robust  to  the  employment of  two  alternative  indicators.  First, we 
replace our dummy with the original U.S. EPU index by Baker, Bloom, and Davis (2016). This 
exercise  is  conducted  to  check  if  our  dummy  is  driving  our  results.  This  exercise  has  an 









run  our  exercise  by  using  an  alternative  dummy which  excludes  all  the  events which  are 
obviously  related  to  external  elements  (the  most  prominent  example  being  wars).  The 
selection of the dates is reported in Table 1, where we indicate those employed to construct 
this dummy as "U.S.‐related". 
Our  results  are  plotted  in  Figure  6.  Two  results  stand  out.  First,  our  qualitative    and 
quantitative baseline result are clearly robust to the employment of the EPU index per se in 
our empirical model. Second, a comparison between our baseline GIRFs and those obtained 





cycle, the moving average of  industrial production  is clearly not the only  indicator one may 
consider. In particular, a measure of real GDP at a monthly frequency is actually available for 




Initial  conditions  to  identify  booms  and  busts.  Our  baseline  results  are  obtained  by 
separating initial conditions (historical realizations of the lags of the variables we model with 
our nonlinear VAR)  in  two different groups,  i.e.,  those  indicating  that  the economy  is  in a 
boom and those that indicate that it is in a bust. Considering the logistic function ሺ3ሻ, these 
initial  conditions  are  technically  associated  to  the  transition  indicator  ݖ௧ିଵ,  which                     
per  each  given  ݐ  is  compared  with  the  estimated  threshold  ܿ	ෝ.  In  particular,  values                     




are  "too  close"  to  the  threshold. Given  that  the  transition  indicator ݖ௧ିଵ  is a  standardized 
variable with unitary variance, we conduct  two  robustness checks so  that  initial conditions 
are considered only  if  |ݖ௧ିଵ െ ܿ	ෝ| ൐ 1/ߜ, with ߜ߳ሼ1, 2ሽ.  In  line with Caggiano, Castelnuovo, 
Colombo, and Nodari (2015), who use this strategy to study the asymmetric effects of fiscal 






10%  (63%)  of  the  observations  in  the  sample  are  classified  as  recessions  (expansions) 
according  to  our  model,  while  when  ߜ ൌ 1,  our  model  classifies  on  about  5%  (42%)  of 
observations  as  recessionary  (expansionary).  Figure  8  depicts  the  impulse  responses 
conditional on  these  sub‐sets of  initial  conditions. Our GIRFs  turn out  to be  robust  to  the 
exclusion of initial conditions related to more "tranquil" times. This suggests that, even in the 








volatility  of  expected  stock  market  returns,  and  it  has  been  used  since  Bloom's  (2009) 
contribution  as  a  measure  of  broad  economic  uncertainty  in  applied  macroeconomic 
investigations.10  This  exercise  is  conducted  to  control  for  a  broader measure  of  economic 
activity, therefore  isolating the contribution of the EPU shocks per se. Alternative measures 
of uncertainty are currently available, e.g., the one recently proposed by Jurado, Ludvigson, 
and  Ng  (2015)  and  based  on  a  combination  of  real  activity  and  financial  indicators. 




one‐month  horizon  is  highly  correlated  (0.84)  with  the  VXO  in  our  sample.  We  see  this 
empirical  fact  as  a  validation  of  our  choice  to  use  the  VXO  as  a  proxy  of  a  broader                     
measure  of  uncertainty. As  stressed  by  Stock  and Watson  (2012),  uncertainty  shocks  and 
liquidity/financial risk shocks are highly correlated, which makes their separate interpretation 
problematic. The employment of  the VXO  is also an attempt  to  isolate  the contribution of 





is  known  as  the VIX.  The  correlation  between  the VIX  and  the VXO  at  a monthly  frequency  in  the  sample 
January 1990  (first month of  availability of  the VIX)‐October 2014  is 0.99. We prefer  to work with  the VXO 
because it goes back in time to January 1986. 
11  For  contributions  aiming  at  separating  uncertainty  and  financial  shocks,  see  Christiano,  Motto,  and 


















The  results documented so  far speak  in  favor of  the  fact  that variations  in  the U.S. EPU 
index can be associated  to  fluctuations  in real activity,  inflation, a short‐term  interest rate, 
and the real exchange rate  in Canada. But how strong  is this relationship? And what  is the 
transmission mechanism,  really? We  answer  these  questions  by  considering,  in  turn,  the 
results  coming  from  a  forecast  error  variance  decomposition  (FEVD)  analysis  and  from  a 
counterfactual exercise aiming at isolating the role of the Canadian EPU for the transmission 
of U.S. EPU shocks to the Canadian economy. 
FEVD. We  conduct  the  forecast error  variance decomposition analysis by  implementing 
the  algorithm  by  Lanne  and  Nyberg  (2016),  who  propose  a  generalized  version  of  the 
forecast error variance decomposition for multivariate nonlinear models. Table 2 collects the 
figures  related  to  the  forecast  error  variance  decomposition  analysis  conditional  to  a           
24‐month horizon.12 A number of considerations are in order. First, as shown by the first row 
of the Table, jumps in the U.S. EPU shocks explain up to 27% of the volatility of the Canadian 
unemployment  rate  in  the  short‐run.  This  figure  points  to  EPU  spillovers  as  being  as 
important  as  domestic  EPU  shocks,  the  latter  explaining  about  24%  of  the  Canadian 
unemployment rate. Hence, EPU spillover effects are actually quantitatively important if one 
aims  at  understanding  the  dynamics  of  a  key  labor  market  variable  such  as  the 
unemployment  rate.  Moreover,  uncertainty  is  important  in  general,  given  that  it  is 
responsible for about 51% of the variation in unemployment at a 2‐year horizon. Second, the 
role of uncertainty  is relevant  in recessions only.  Indeed, these figures dramatically drop to 










and  14%  (Canadian  EPU)  in  busts,  and  about  1%  and  3%  in  booms.  The  contribution  of 
external  economic  policy  uncertainty  shocks  to  the  volatility  of  inflation,  the  short‐term 
interest rate, and the bilateral real exchange rate reads, respectively, 12%, 15%, and 13%  in 
busts while  it  ranges  from  3%  to  5%  in  booms.  Again,  independently  of  the  state  of  the 
economy, these  figures are  found to be  fairly  in  line with the contribution of the Canadian 
EPU shocks. 




share of the U.S. EPU  index  in booms (about 2%), which are phases  in which about 74% of 
the volatility U.S. EPU index is driven by its own shock.13 Differently, the contribution of U.S. 
EPU  innovations  to    the  volatility  of  the  Canadian  EPU  index  is  34%  in  busts  and  32%  in 













external  uncertainty  shocks')  and  about  2%  in  booms  (vs.  8%  by  U.S.  EPU  shocks').  The 
contribution of monetary policy  shocks  to  the  volatility of  inflation  reads 12%  (no matter 
what the state of the business cycle is), and it is larger than that of uncertainty shocks, above 
all  during  expansions.  Interestingly,  the  overall  contribution  of  uncertainty  shocks  to  the 
dynamics of the real exchange rate  in busts  is about 33%, much  larger than the 4% due to 










about  2%  by monetary  policy  shocks.  Finally,  and  not  surprisingly,  the main  driver  of  the 






lead  neighboring  countries  like  Canada  to  record  subsequent  increases  in  domestic 










Canadian  one  is  even  larger  in  magnitude  and  more  persistent,  possibly  because  of      
second‐round effects going  from  the endogenous component of  the measure of economic 
policy  uncertainty  in  the  U.S.  to  the  Canadian  one.  These  responses  point  to  a  direct 
"economic  policy  uncertainty  spillover"  channel  linking  the  source  of  the  shock,  i.e.,  the 
United States, to the country receiving it, i.e., Canada. As documented above, another fact is 
that,  after  a  shock  to  the  level  of  U.S.  economic  policy  uncertainty,  Canada  experiences 
temporary negative realizations of real activity. One possible way to  interpret these facts  is 
that  spikes  in  uncertainty  in  the  U.S.  exert  a  contemporaneous  impact  on  a  number  of 
variables  in Canada, Canadian uncertainty  included. Another  interpretation  is that spikes  in 
the U.S. level of uncertainty affect the level of Canadian economic policy uncertainty in first 
place and, because of that, they affect real activity. 
We  shed  light  on  the  role  played  by  the  Canadian  EPU  index  per  se  by  conducting  a 
counterfactual scenario in which the Canadian EPU index does not react to U.S. EPU shocks.16 
If  the  economic  policy  uncertainty  actually  perceived  and  considered  by  the  Canadian 
households  and  firms  is  the  Canadian  one,  and  not  the  U.S.  one  per  se,  what  this 
counterfactual should produce is more moderate responses of the Canadian macroeconomic 
                                                            
15 Given  its  interconnections with  the United States, a country which would offer  relevant  information  to 
validate this hypothesis is Mexico. Unfortunately, no EPU index for Mexico has been produced to date. 
16 The Canadian EPU  index  is maintained  fixed by creating  fictitious  shocks  to  this  index which offset  the 





Figure 11  shows  that  this  is  indeed  the  case,  first and  foremost  for  the unemployment 
rate.  In  recessions,  this  variable  displays  a  quantitatively  negligible  (and  statistically 
insignificant)  response  in  the  counterfactual  scenario  in  which  the  Canadian  EPU  index 
remains still. Industrial production drops quickly, it immediately rebounds after the drop, and 
it  displays  an  insignificant  overshoot.  The  nominal  interest  rate  displays  an  insignificant 
response,  signalling  a  short‐run  negative  reaction.  The  behavior  of  inflation  is  only mildly 
affected by the muted response of the Canadian uncertainty. Intriguingly, a different picture 
emerges  in expansions, where no major differences emerge  in  terms of  impulse responses 
when  the Canadian  EPU  is not  allowed  to  react  to  the external uncertainty  shock.  This  is 
consistent with our FEVD analysis, which shows that EPU shocks in general, and the Canadian 
one  in  particular,  are  drivers  of  second‐order  importance  for  the Canadian  business  cycle 
when the economy experiences periods of sustained growth. 
In  order  to  test  if  the  responses  depicted  in  Figure  11  are  statistically  different  we 
compute the distribution of the difference between the baseline responses and those of our 
counterfactual  scenario.  Figure  12  plots  such  distributions  along  with  68%  confidence 
intervals.  In  line with what commented above, almost all these differences   are significant, 
being much larger during recessions. 
Finally,  for  completeness,  Figure  13  depicts  the  responses  for  the  baseline  and 





We  investigate the spillover   effects of   a  jump    in U.S.   economic   policy uncertainty   as 
regards  the Canadian macroeconomic environment. Using  a nonlinear  (Smooth‐Transition) 
VAR, we  find  that  such effects are present,  significant, and asymmetric over  the Canadian 
business cycle. In particular, our empirical model points to a strong evidence of spillovers in 
recessions, and a much more moderate one in expansions. The macroeconomic responses in 
these  two  states  are  found  to  be  different  from  a  statistical  and  economic  standpoint. 
Counterfactual  simulations  conducted by  freezing  the  response of  the Canadian economic 
policy  uncertainty  index  lead  to  results  pointing  to  the  existence  of  an  "economic  policy 
uncertainty  spillover  channel",  i.e.,  spikes  in U.S. economic policy uncertainty are  likely  to 
foster  uncertainty  in  Canada  and,  therefore,  lead  to  a  temporary  slowdown  of  the  latter 
country's real   activity. 
Our results suggest that much of the Canadian economic policy uncertainty is actually due 






unveiling  a  novel  transmission  channel  at  an  international  level,  our  empirical  findings 
support the conclusions of previous empirical studies documenting the asymmetric behavior 





From  a  policy  perspective,  our  evidence  suggests  that  the  uncertain  policy  actions  in 
influential  countries  like  the  U.S.  may  not  only  be  costly  for  such  countries    but    also 
negatively  affect  neighboring  small‐open  economies  like  Canada.  As  discussed  by  Davis 
(2015), the large increase in the number of norms and regulations that the U.S. economy has 
experienced  for  several  years  now  is  likely  to  have  increased  the  level  of  policy‐related 
uncertainty. Davis  (2015) and Baker, Bloom, and Davis  (2016)  call  for   a  clear,  simple, and 
easy  do  administer  regulatory  system,  a  simple  tax  system,  and  predictable,  timely,  and 
clearly  communicated  policies.  Thinking  of  the  advantages  of  having  economically  sound 
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In order  to detect  for nonlinear dynamics at a multivariate  level, we apply  the  linearity 
test  proposed  by  Teräsvirta  and  Yang  (2014).  This  analysis  consists  in  testing  the  null 
hypothesis of linearity against a Smooth Transition VAR with a single transition variable. 
Consider the ݌ െdimensional ݊‐order Taylor approximation around ߛ ൌ 0   of the STVAR 
model ሺ1ሻ‐ሺ3ሻ:              





where ࢄ௧ ൌ ሾܧܷܲ	ܦ௧௎ௌ, ܧܲ ௧ܷ, ∆ܫܲതതതതത௧, ݑ௧, ߨ௧, ܴ௧, Δ߳௧ሿᇱ  is  the  ሺ݌ ൈ 1ሻ  baseline  specification  of 
the vector of endogenous variables, ࢅ௧=[ࢄ௧ିଵ, …	, ࢄ௧ି௞, ࢻ] is the ሺ݇ ൈ ݌ ൅ ݍሻ ൈ 1ሻ vector of 
exogenous variables  including endogenous variables  lagged ݇  time and a column vector of 
constants  ࢻ,  and  ݖ௧  is  the  transition  indicator.  Moreover  દ଴  and  દ௜  are  matrices  of 
parameters. Under  the  null  hypothesis  of  linearity દ௜ ൌ ૙	∀	݅.  The  number  of  exogenous 
variables  is ݍ ൌ 1, the number of endogenous variables  is ݌ ൌ 7 and the number of  lags  is 
	݇ ൌ 1 (this choice for the lag order is because the “course of dimensionality”, as indicated in 













                                    ܮܯఞమ ൌ ܶݐݎሼࡾࡿࡿ଴ିଵሺࡾࡿࡿ଴ െ ࡾࡿࡿଵሻሽ	 
                                                           ൌ ܶሺ݌ െ ݐݎሼࡾࡿࡿ଴ିଵ െ ࡾࡿࡿଵሽሻ																																															ሺ5ሻ                        
 
where  ݐݎሼ∙ሽ  indicates  the  trace of  a matrix. Note  that under  the null hypothesis,  the  test 
statistic has an asymptotic ߯ଶ distribution with a number of degrees of freedom equal to ݌ 







































and  the U.S., and which  is  therefore  in  common. The  label  "U.S.‐related"  refers  to  shocks 
whose origin can be evidently referred to the U.S. economy. 












Shock/Variable  ܧܲ ௧ܷ௎ௌ  ܧܲ ௧ܷ  ∆ܫܲതതതതത௧ ݑ௧  ߨ௧  ܴ௧  Δ߳௧ 
ߝ̃ா௉௎೟ೆ ೄ  0.65  0.34  0.08  0.27  0.12  0.15  0.13 
ߝ̃ா௉௎೟  0.07  0.39  0.14  0.24  0.10  0.17  0.20 
ߝ̃ோ೟   0.04  0.06  0.07  0.05  0.12  0.51  0.04 
               
࡮࢕࢕࢓࢙
Shock/Variable  ܧܲ ௧ܷ௎ௌ  ܧܲ ௧ܷ  ∆ܫܲതതതതത௧ ݑ௧  ߨ௧  ܴ௧  Δ߳௧ 
ߝ̃ா௉௎೟ೆ ೄ  0.74  0.32  0.01  0.08  0.03  0.05  0.03 
ߝ̃ா௉௎೟  0.02  0.45  0.03  0.02  0.04  0.09  0.04 
ߝ̃ோ೟   0.02  0.05  0.10  0.02  0.12  0.65  0.02 
               

























Figure 1. U.S. EPU Dummy. Blue  line: Historical EPU  index for the United States as  in Baker, 
Bloom, and Davis  (2016). Black vertical  lines: Realizations of  the cyclical component of  the 
EPU  index  (computed  via  the  Hodrick‐Prescott  filter,  smoothing  weight:  129,600)  whose 
















Function  ሾ1 െ Fሺऊሻሿ  estimated  jointly with  the  STVAR, baseline  version with  the U.S.  EPU 










































Figure  4.  Effects  of  a  Shock  to    the   U.S.    EPU   Dummy    on    the    Canadian    economy.       



















between  states.  Sample:  1985:M1‐2014:M10.  Differences  between  generalized  median 
impulse  responses  in busts and booms  to a one‐standard deviation  shock  to  the U.S. EPU 
dummy. Median realizations identified via black lines, 68% confidence intervals identified via 











































































to  the  inclusion  of  broader  measures  of  U.S.  uncertainty.  Generalized  median  impulse 
responses  to  a  one‐standard  deviation  shock  to  the  U.S.  EPU  index  hitting  the  Canadian 





































Figure 11. Effects of a Shock  to  the U.S. EPU Dummy on  the Canadian economy: Role of 
Domestic Uncertainty. Generalized median  impulse  responses  to a one‐standard deviation 
shock  to  the  U.S.  EPU  index  hitting  the  Canadian  economy  in  busts  and  booms. 
Counterfactual simulations conducted by working with fictitious shocks to the Canadian EPU 















Figure  12.  Role  of  Domestic  Uncertainty:  Statistical  Difference.  Differences  between 
“baseline”  minus  “muted  Canadian  EPU”  impulse  responses  to  a  one‐standard  deviation 
shock  to  the U.S.  EPU  index  hitting  the  Canadian  economy  in  busts  and  booms. Median 
















Figure 13. Effects of a Shock  to  the U.S. EPU Dummy on  the Canadian economy: Role of 
Domestic  Uncertainty.  Girfs  with  confidence  intervals.  Generalized  median  impulse 
responses  to  a  one‐standard  deviation  shock  to  the  U.S.  EPU  index  hitting  the  Canadian 
economy  in  busts  and  booms.  Counterfactual  simulations  conducted  by  working  with 
fictitious  shocks  to  the  Canadian  EPU  index  to  keep  it  fixed.  68%  confidence  intervals 
identified  via  shaded  areas  (busts),  dashed  blue  lines  (booms)  and  solid  lines  in magenta 
(counterfactual).  Transition  indicator  for  Canada:  18‐term moving  average  of  the monthly 
growth rate of the Canadian industrial production.  
 
 
 
